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حكمت هذا الكتاب E‏ متخصصة شكلها المجلس العلمي بالجامعة؛ وقد وافق المجلس 
على نشره» بعد اطلاعه على تقارير المحكمين. في اجتماعه الثاني عشر للعام الدراسی 
۸ :)اه اللي Aude‏ ار 18خ ع ca‏ 1 د 

بخ ه الموافق ۲مم 





ه١ مطابع جامعة املك سعود‎ co 


الصفحة 

E CREE Sas 5> مقدمة امرجم‎ 

E 5 inal tech ale see el od aR lap استهلال‎ 

8 الفصل الأول: مقدمة 

iene هود لمم ومع‎ a فوائد طريقة العينة‎ )١-١( 
بعض استخدامات مسوح العينة مدا تاطحم اموي أ مفو ع ل‎ )۲-١( 
Koi I EEA الخطوات الرئيسة في مسح عينة‎ )۴ - ١( 
E E EE e EET دور نظرية المعاينة‎ )1- ١( 
OO E المعاينة الاحتالية‎ (0 - ١( 
T er e بدائل المعاينة الاحتالية‎ )١ - ١( 


er AE a anes استخدام التوزيع الطبيعي‎ )7- 1) 
الانحياز وتأثيره‎ )8- ١( 


T OEE ae a 
re متوسط مربعات الخطأ‎ (4 - 1) 
Nb einstein Padua pane RAR tsi تمارين‎ 

R‏ الفصل الثاني : المعاينة العشوائيّة البسيطة 
)١- Y)‏ المعاينة العشوائية البسيطة و 
(Y-Y)‏ اختيار عينة عشوائية بسيطة E‏ یی ا 
(Y-Y)‏ تعاريف ورموز ااي OEE‏ 


المحتويات 


t- 1)‏ خواص التقديرات .ا ۳١‏ 
Y)‏ - 9( تباينات التقديرات 


i VENENE S EE NEEE التصحيح في حالة مجتمع منته‎ )١- (؟‎ 


A ل‎ a e تقدير الخطأ المعياري من العينة‎ (Y - Y) 
O oat E AEE EN VE AITE, حدود الثقة‎ (A - Y) 
| 1 1 111 1 طريقة بديلة للرهان‎ (4-1) 
E EEE المعاينة العشوائية مع الإعادة‎ )٠١ - Y) 
BP OAN 1 111 تقدير نسبة‎ )١١-5( 
EOS aiia EY تقديرات المتوسطات فوق مجتمعات جزئية‎ (Y-Y) 
aa تقديرات المجاميع في المجتمعات الجزئية‎ (Y - Y) 
Oy مقارنات بين متوسطات الميادين‎ (VE - Y) 
| ee ee مشروعية التقريب الطبيعى‎ )٠١ Y) 
0000 nena -15)المقدّرات الخطية لمتوسط مجتمع‎ Y) 
Wo تمارين اا اب‎ 
Zyl الفصل الثالث: معاينة النسب والنسب‎ # 
sar eames خواص ميزة نوعية‎ )١-5( 
ee nr Serre ere تباين تقديرات العينة‎ (Y-Y) 
000 PEE E E ET على الأخطاء المعيارية‎ P تأثير‎ (Y-Y) 
DAW aoe n التوزيع الثنائي‎ )1 -۳( 
E ees Eee ه) التوزيع فوق اهندسي‎ -( 
sakes es KE Raingear sea as حدود الثقة‎ (1-1) 
n 2 ز ز ز ز ز ز ز‎ picnic التصنيف في أكثر من صفين‎ (Y-Y) 
FM د اج‎ e 20011111 حدود الثقة عند وجود أكثر من صفين‎ (A-Y) 
HR scsi ee التوزيع الشرطي لم‎ )4 -۳( 
O ee r eats مجتمعات جزئية‎ Oy نسب ومجاميع‎ )٠١ - 


(۳- 11( مقارنات بين ميادين مختلفة Re‏ حو مسلاا E‏ ا وي OY‏ 


المحتويات 
)١١-۳(‏ تقدير النسب في المعاينة العنقودية ...... ee‏ د و ES‏ 
تمارين ALTE ETTE TENS Detar tied a : s MEEA Og AA‏ 


كا الفصل الرابع : تقدير حجم العيّنة 
)١- t)‏ مثال افتراضي ا اعسوم كه 
89ب غيل السا س l‏ 1211111111 


)£ - 0( المفردات النادرة ‏ المعاينة العكسية ba sme EET P EIEEE‏ 
)١ - £)‏ العلاقة الخاصة ب« في حالة بيان إحصائي من طبيعة مستمرة بضني 
(V - £)‏ تقديرات مسبقة لتباين مجتمع i eR eas a‏ 
E)‏ -8) حجم العينة في حالة أكثر من مفردة واحدة 1 5200010 

E)‏ -4( حجم العينة عندما نريد تقديرات تتعلق بتقسيمات فرعية للمجتمع 
)٠١ - ٤(‏ حجم العينة في مسائل التقرير E a EE‏ 
)١1١- £)‏ أثر التصميم (Deff)‏ 21111011110 
تمارين Oke a ASO EE‏ 

الفصل الخامس : المعاينة العشوائيّة الطبقيّة 

)0 - \( مقدمة 11111 0/1111 
(Y - 9)‏ رموز 100112000 


PEE Eee ES ein ê ETETE خواص التقديرات‎ (Y - 0) 


)0 - £( تقدير التباين وحدود الثقة 
)0 - 0( المحاصة المثلى 
)1-6( الدقة النسبية لمعاينة عشوائية طبقية ومعاينة عشوائية بسيطة 
(ه - ۷) متى ينتج التقسيم إلى طبقات مكاسب كبيرة في الدقة 
(5 -8) المحاصّة التي تحتاج إلى معاينة تزيد على :/٠٠١‏ 





z‏ المحتويات 
(ه - )٠١‏ المعاينة الطبقية في حالة lt‏ 
)11-0( المكاسب في الدقة في De‏ معاينة طبقية للنسب 
(ه - 15) تقدير حجم العيّنة في حالة النسب 
ارين 
القصل الخامس (1) : إضافات في أوجه المعاينة الطبقيّة 
)١-٠١(‏ تأثيرات الانحرافات عن المحاصّة Jl‏ 
(15- 1( تأثيرات أخطاء في حجوم الطبقات 
(Y -16(‏ مسألة المحاصة في حالة أكثر من مفردة واحدة 
)٤ -15(‏ طرق أخرى للمحاصّة في حالة أكثر من مفردة واحدة 


)9'- °( التقسيم إلى طبقات في اتجاهين مع عيّنات صغيرة 8 ence‏ 
(5-15) التحكم في الاختيار e CT EINT E EEE NT ET‏ 


(97-15) بناء الطبقات 
(8-1!5) عدد الطبقات 


)٠١ -!0)‏ المعاينة بالحصّة (الكوتا) 
(VV!)‏ التقدير من عيّنة للكسب العائد إلى التقسيم إلى طبقات 
AY- le)‏ تقدير التباين في حالة وحدة معاينة واحدة في كل طبقة 

(r-to)‏ الطبقات بصفتها ميادين دراسة 
)٠١ - 10)‏ تقدير المجاميع والمتوسطات Gy‏ مجتمعات جزئية 
alll (Ve -18(‏ من إطارين 


ce 
Ea 


(18- 4) التقسيم إلى طبقات بعد اختيار العيّنة (التقسيم البعدي إلى طبقات) . 


الفصل السادس : المقدّر النسببة 
)١- 5(‏ طرق التقدير 
)۲-١(‏ المقدر النسبة 


المحتويات 
(1 - 5) تقدير التباين من عينة eat‏ سو وسو ذه VA Vesta rrq‏ 
(5- 9( حدود 425 A niles 1 aer ean‏ 
)1-1( مقارنة التقدير J!‏ بالمتوسط لكل وحدة ف itv ERS‏ اع لعي TEA‏ 
(1 -7) الشروط التي يكون المقدر النسبة تحتها أفضل مقدر خطي poe‏ 4ك 
(A- 1)‏ انحياز التقدير النسبة اسه ا باصت اوعدو da‏ اماس WED E‏ 
)1 - 4( دقة العلاقات الخاصة بالتباين وتقدير التباين is‏ ساس د ا ان TN‏ 
)٠١ - 5(‏ التقديرات النسبة في معاينة عشوائية طبقية ik ee EPERERA‏ 
(VV - 1(‏ التقدير النسبة المركب يز Ce‏ نك 10 sj | See‏ 
(VY - 1(‏ مقارنة التقديرين المركب والمنفصل MEY Sorna aa‏ 
(VY -1)‏ طريقة محتزلة لحساب تقدير تباين ET‏ كك سه سيو ا TE‏ 
(VE - 1)‏ المحاضة Jl‏ في حالة التقدير الفسبة PEA cere,‏ 
(Ve - 1)‏ التقديرات النسبة غير المنحازة oe‏ باسح با و WOT‏ 
)١11- 1(‏ مقارنة الطرق ieee meme‏ 1 1[ 1 
-V)‏ ۱۷) تقدير محسن للتباين Ty‏ 
(A-1)‏ مقارنة نسبتين PN aes ka EE EEE‏ 
(V4 - 1)‏ نسبة تسب PED yy‏ 
(Ye - 1)‏ التقديرات النسبة لعدة متغرات ا ا 
(YA - 4)‏ المقدرات الحدائية nogen RRR‏ م 
تمارين e a e‏ 
4 الفصل السابع : مقدرات الانحدار 
)١-۷(‏ تقدير الانحدار الخطي seer meee‏ 
(Y-Y)‏ تقديرات الانحدار في حالة قيم محددة سلفًا a bJ‏ 
(Y - V)‏ تقديرات الانحدار عندما نحسب طمن العيّنة kê nita‏ 
(t -0(‏ تقدير التباين من العينة A Sits‏ 
(۷- 0( مقارنة في حالة LI‏ الكبيرة مع التقدير النسبة 
ومع المتوسط لكل وحدة 222070101111000 


A i 


5-0) دقة علاقات العينة الكبيرة من أجل VO)‏ و YAN. vO)‏ 
(7-1) الانحياز في تقدير الانحدار الخطى lii‏ 
pate (A-Y)‏ الانحدار الخطي تحت نعو انحدار خطي FN Saas eee‏ 
(A - Y)‏ تقديرات الانحدار في معاينة طبقية , MID coccinea di yaamabd eukpaayes‏ 
)٠١ -۷(‏ معاملات انحدار مقدّرة من العينة مو لاس تسم تباذ لوو ود TY‏ 
(VN - V)‏ مقارنة نوعي تقديرات الانحدار .... ا 1 1 ١‏ 
ارين NE SEEE EEE E IA ava‏ 
* الفصل الثامن : المعايئة hed!‏ 
(۱-۸) وصف . 0 YAY‏ 
(Y-A)‏ الصلة بالمعاينة العنقودية YAR‏ 
(Y-A)‏ تباین تقدير متوسط سس Pirin‏ 
A)‏ - £( مقارنة المعاينة العشوائية الطبقية بالمعاينة النمطية ee‏ واس ا i‏ 
olas (0 -A)‏ ذات ترتيب «١عشوائى‏ » ...... WE oo ia TE sata cenauamineese‏ 
(1-A)‏ مجتمعات ذات اتجاه خطي ee‏ 
(Y-A)‏ طرق لمجتمعات ذات ت اتجاهات Ty ihs‏ 
(A-A)‏ مجتمعات Sop woh‏ 97 سمو aa‏ | 
A)‏ - 4( المجتمعات ذاتية الارتباط a‏ ومسو وو oS‏ 
)٠١ -۸(‏ مجتمعات من الطبيعة a‏ 
ANN -A‏ تقدير التباين من عينة بمفردها 8 PYY‏ 
(\Y-A)‏ المعاينة النمطية الطبقية PT asan‏ 
( - 11) المعاينة النمطية ذت البعدين oT adm‏ 
A)‏ - £\( خلاصة 
l‏ ا PQ‏ 
Pe eet arene int‏ 


الفصل التاسع : المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد متساوية الحجم 
)4 -\( دواعي المعاينة العنقودية - : 


المحتويات 


(Y - 4)‏ قاعدة بسيطة 


(Y -4)‏ مقارنات 499 جرت 0 So‏ مسح إحصائي 


)0-4( دوال تباین . 

SESI ET تكلفة‎ alo )5-9( 

(Y -۹(‏ المعاينة العنقودية في حالة النسب ٠‏ 
تمارين 


34 


عرف 
rey‏ 


FE 


۳4۹4 
Yoy 
vot 


Yo... 


الفصل التاسع :)١(‏ المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد Old‏ حجوم غير متساوية 


. وحدات عنقودية دات حجوم غير متساوية‎ )١-19( 
i في حالة احتمال متناسب مع الحجم‎ alll (Y -14) 
. الاختيار باحتالات غير متساوية مع الإعادة‎ (Y -14) 
sia القياس الأمثل للحجم ا ع ا‎ (t-14) 


(o -19(‏ الدقة النسبية لثلاث طرق 


(۱۹- ۱۲) مقارنات عددية 


O Re Rebs Re ENE SWE Swe 40S تمارين‎ 


الفصل العاشر: المعاينة الحزئية بوحدات متساوية الحجم 


karen AE TRE معاينة على مرحلتين‎ )١-٠١( 
-؟) إيجاد المتوسطات والتباينات في معاينة على مرحلتين‎ ٠١ 


(Y-A)‏ تباين تقدير المتوسط في معاينة على مرحلتين 


(5-19) المعاينة باحتالاات غير متساوية دون إعادة .. 
(Y -14)‏ مقدر هيرفتز ‏ تومبسون 7 شإ 
)۱۹-^( طريقة بروير 0/1799 


11-14( طريقة كوكران ‏ هارتلي - راو ete‏ 


Yos 





الحثويات 


.......... تقدير عينة للتباين‎ (EV) 
DS eds تقدير السب ب‎ )8-١9( 
nauk whack EAEN ae وكسور المعاينة الحرثية‎ QAI المعاينة‎ )١ V+) 
‘eine تقدير من مسح استطلاعي‎ (V - N+) 
N a iw nid reise بن ممست وسقي‎ dat معاينة على ثلاث مراحل ع‎ (A- 1") 
PEEPI AAIEN E EEE معاينة طبقية للوحدات‎ )4-1١( 
23221000 ... محاصة مثلى في حالة معاينة طبقية‎ ) ٠١ ٠١( 


الفصل الحادي عشر: المعاينة الحزئية بوحدات غير متساوية الحجم 

)١-١١(‏ مغدمة S AN ASAA EOE‏ 1 ال 
)5-1١١(‏ طرف المعاينة عندما يكون Ep SaaS pere n=1‏ 
)5-1١(‏ المعاينة مع Vso!‏ متناسبة مع الحجم المقدّر Se‏ 


E 9-5-5 0-1 تلخيص للطرق في حالة‎ )5-1١١( 
ب"‎ ARE RS n>1 طرى المعاينة في حالة‎ (0 - ١١( 


)1-11( نتيجتان مفيدتان 
NY)‏ - ۷) وحدات اختيرت باحتمالات متساوية ‏ مقدّر غير منحاز 


VN)‏ - 1( وحدات اختيرت بدون إعادة 


. اختيار كسور المعاينة وكسور المعاينة الجزئية - احتمالات متساوية‎ )١۴- ١١( 
احتالات الاختيار المثل ومعدّلات المعاينة والمعاينة الجزئية‎ )١15-1١( 
معاينة طبقية  مقدّرات غير منحازة‎ )٠١ -١١( 
معاينة طبقية  المقدّرات النسبة‎ )11-1١( 


(A - \\)‏ وحدات اختيرت باحتمالات متساوية : تقدير نسبة إلى الحجم ا 
)4-14( وحدات اختيرت باحتمالات غير متساوية مع الإعادة  hile‏ غير منحاز .. 


3 oly pial 


uca النشر وفق متسلسلة تايلور‎ )18-1١( 
ee ا‎ a تكرارات متوازنة‎ dole] (V4 - VY) 
BUY sesa طريقة مدية الجيب‎ (Yt -NN 
7 9596 LWI مقارنة الطرق‎ (VV - V1) 
CVE Sasa Kase Aan sz nS تمارين‎ 
الفصل الثاني عشر: المعاينة المضاعفة‎ × 
E Saa .... وصف الطريقة‎ (1-11) 
Eê oe PES المعاينة المضاعفة في حالة التفسيم إلى طبقات‎ )5-15( 
OVE شوو و اد‎ aiiai . -؟) محاصة مثلى‎ ١١ 
Sh ee تقدير التباين في المعاينة الضاعفة مع التقسيم إلى طبقات‎ )4 - 15 
AS اسه دنا بس‎ go | المعاينة المضاعفة مع مقارنات تحليلية‎ (0 - \ Y) 
BAD secs dives وده ل ا‎ ev ولع‎ cunts ase تقديرات انحدار‎ (1- VY) 
00 1 والمقارنة مع المعابنة غير المضاعفة‎ JA المحاصة‎ (V - \ Y) 
تقدير التباين في معاينة مضاعفة مع استخدام الانحدار اا‎ (A- VY) 
O84 ss 1 11 ........ المقذر الس‎ (4 VY) 
OF ووو و‎ dine المعاينة المتكررة من المجتمع نفسه . ممعي ع‎ )٠١ - VY) 
ORs المعاينة في مناسبتين . ا‎ (١١ - 19) 
Oceana ... من مناسبتين‎ AST المعاينة في‎ (VY VY) 
000 1 [1 sags تبسيطات وتطورات إضافية‎ (VY - VY) 
a EN 1 [1 en eer Aa ess تمارين‎ 
الفصل الثالث عشر: مصادر خا في الس الإحصائية‎ 

DNY aids فاطو الوه م لا و‎ ime She (= TT) 
E تأثيرات عدم الأستجاية‎ (Y-Y) 


QS bate أنواع عدم‎ (T-Y) 
RV ace OES O الزيارات المتكررة‎ )1 - NY) 


ن المحتويات 


oY ....... الزيارة‎ LS نموذج رياضي لتأثيرات‎ )١ - VY) 
PPB لدی .جسم سا عمسم سودي ده‎ GP T قمر العايتة اال‎ ai 
ort... ........ تعديلات من أجل الانحياز دون تكرار الزيارة‎ )7- IY) 
ery RO E .. نموذج رياضي لأخطاء القياس‎ (A- VV) 
o OO 1 200000 تأثيرات انحياز ثابت‎ (4 - VY) 
GE irse REE عسوو ا اوه‎ HEN شمن‎ tha Nb oles ole (V+ - VY) 
0f0 ............... تأثيرات الارتباط ضمن العيّنة بين أخطاء القياسات‎ )١١- AY) 
ecir 1 خلاصة تأثيرات أخطاء القياسات‎ (VT - IY) 
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مقدمة المترجم 


الحمدلله وحده والصلاة والسلام على نينا حمد. وبعد. فلا يخفى ما لتطبيقات 
الإحصاء من دور متسع ومهم في حيائنا المعاصرة . إذ يشكل الإحصاء اليوم إحدى mal‏ 
الأدوات المتوافرة OLY‏ في سعيه الدؤوب للكشف عن المجهول في شروط تخضع 
للمصادفة . وني ميدان التطبيقات الإحصائية تلعب المعاينة الإحصائية دورًا باررًا. 
فهي تشكل العمود الفقري لنشاطات المراكز الوطنية للإحصاء في كل بلد من بلدان 
العام تقريبًا. وها دور متميز في مراكز البحوث والدراسات حيثا يُجدت . 


وإذا كانت المكتبة العربية تفتفر حتى إلى القليل من الكتب والمراجع في ميادين 
كثيرة من فروع العلوم a poll‏ إلا أننا نكاد لانجد كتابًا مرجعيًا واحدًا باللغة العربية 
في ميدان المعاينة الإحصائية . وإيعانا منا بضرورة حث الجهود لتعريب العلوم المعاصرةء 
وأن إضافة كتاب جديد إلى المكتبة العلمية العربية ينبغي له أن يتخذ شكل الواجب 
الحثيث تجاه ديننا وقومنا لكل مستطيع. فقد عزمت بعون من الله على ترجمة «تقنية 
لمعاينة» لمؤلفه ويليام كوكران. ليكون إضافة جديدة ميسّرة للدارس أو الباحث 
العربي . وعندما تخيرت. بمشيئة الله » وقع اختياري على كتاب مشهور, لا يختلف اثنان 
في أنه أحد أفضل الكتب الموجودة في مجال المعاينة الإحصائية على مستوى العام . ولؤلفه 
باع في تطوير نظرية المعاينة الإحصائية وتطبيقاتها الواسعة . وهو إذ شل مرجمًا ق 
ف موضوعه. يشكل أيضا ناا مدرسيا Ll‏ با جامعات عديدة لطلاها 


مقدمة المترجم 


ialll المرحلة‎ e WY نتن‎ a” - 1 a 
2 : لر‎ I USI علوم الاحصائية سواء 3 السنتين‎ 3 wal! 
الأولى» أو فى مرحلة الدراسات العليا.‎ 


Lo >s‏ عل أن تحرج الترحمة 3 أفضل صورة فقد التمست من الأخ الأستاذ 
الدكتور عبد الرحمن أبوعمه مراجعة inj‏ وتفضل مشكورا بقراءة المخطوطة وزودني 
بالعديد من للاحظات القيّمة خاصة فيا يتعلق بالمصطلح فجزاه الله كل الخير. 
وللزميلين اللذين قاما بتحكيم الترجمة جزيل الشكر على ما قدّماه من نصائح ومقترحات 


إن استكمال نواة أوليّة LS‏ علمية يحتاج إلى جهود إضافية مضنية » وإلى أن يسود 
بين الاختصاصيين العلميين العرب شعور عميق بالمسؤولية والتقصير في ان واحد. 
فالزمن يمضي بسرعة ومكتبات العلوم في اللغات EH‏ بمقياس اليوم» تزخر بزخم 
من الجديد في كل يوم وساعة . أما نحن الاختتصاصيين العرب fos‏ بين JSI‏ أناخ 
D‏ الاستلاء واليأس» لا یری LI‏ مستقبلا إلا من خلال الإنجليزية» أو 
الفرنسية » وبين متحمس لرفد اللغة العربية. a‏ الكتاب المنير» بكل ما يستطيع من 
حقائى العلوم المعاصرة وداع إلى شد pol‏ وتضافر الجهود. وبين لا مبال, أراح das‏ 
حتى من عناء التفكير ني المشكلة . وكجزء من اهتمام واسع بتحقيق ذلك الحلم الكبير 
حلم إرساء القواعد الأساسية لمكتبة علمية عربية» وحرصا على الإإسهام المتواضع 5 
الجهود المبذولة على المستوى العربي للخروج بالطالب العربي من دائرة الحرمان والبؤس 
التي عيشي وهر يبحث. دون جدوى. عن كتاب بلغته الأم يروي ظمأه إلى التزود 
بالعلم. ويخفف من وطأة المعركة القاسية التي يخوضها لنيل المعرفة, أقدّم هذا الكتاب 
سائلا الله الع القدير اذ يتقبله مني عملا صا حا فهو من وراء القصد وهو اهادي إلى 
سواء السبيل . 


peal 


استهلال 


pii‏ هذا الكتاب المدرسى. كما في الطبعات السابقة» وصفا شاملا لنظرية 
المعاينة في سياق تطوّرها المادف إلى استخدامها في مسوح العيّنات. ويتضمن 
توضيحات تبن كيفية تطبيق النظرية في الميادين العلمية ء وتمارين Lt‏ الطالب. 
وسيكون الكتاب مفيدًا ككتاب مدرسي Al‏ في مسوح العيّنات يميل إلى التأكيد بصورة 
رئيسة على الجانب eg‏ ولقراءات منفردة يقوم بها الطالب . 


والحد الأدنى من التأهيل الرياضي الضروري dul‏ الجزء plac‏ من مادة 
الكتاب هو معرفة ابتدائية Jes tl‏ وجه الخصوص . بعض العبارات الجحرية 
المعقدة نسبيًا . بالإضافة إلى معرفة باحتمالات فضاءات العيّنة من النوع المنتهي » بها في 
ذلك احتمالات التوافيق . ويفترض الكتاب اجتياز الطالب لمقرر ابتدائي في الإحصاء 
يغطي المتوسطات والانحرافات المعيارية وبعض التوزيعات الاحتالية مثل الطبيعي » 
والشائى» وفوق الهندسي. ومتعدد الحدود. بالإضافة إلى نظرية النهاية المركزية, 
والاتتصداز الخطي. والأنواع Had‏ من تحليل التباين. وبما أن نظرية المعاينة 
الكلاسيكية تتعامل في معظمها مع توزيعات المقدرات فوق مجموعة القيم العشوائية 
التي تقدمها خطة المعاينة. فستكون بعض المعرفة بطرق الإحصاء اللامعلمي مفيدة كذلك . 


ومن حيث ah ALM‏ الموضوعات في هذه الطبعة le‏ تفه الذي 
ont‏ فيه في الطبعات السابقة . وتتضمن هذه الطبعة موضوعات جديدة. أو فقرات 
أعيدت كتابتها» وذلك. بصورة رئيسة» لأحد أسباب ثلاثة : 


ف 


ص استهلال 


)1( لتقديم مداخل إلى موضوعات (خطط معاينة أو طرائق تقدير) جديدة نسبيا في 
حقل المعاينة . 

(Y)‏ لتغطية العمل الإضافي الذي تم خلال الخمس عشرة سنة الأخيرة على طرائق 
ىة « واستهدف إما تحسين هذه الطرائق أوتعلّم المزيد ما تؤديه طرائق بديلة . 

. تقصير أو توضيح أو تبسيط براهين أعطيت في طبعات سابقة‎ (Y) 


وتتضمن الموضوعات الحديدة في هذه الطبعة الطرائق التقريبية التي b‏ 
لعالجة مسألة ine‏ هي مسألة حساب أخطاء معيارية أو وضع حدود ثقة لتقديرات 
غير خطية مأخوذة من نتائج مسوح إحصائية (مثلا الانحدار)» dy‏ مسوح تتضمن 
ae!‏ حساسة : لا يحتمل of‏ تلقى الإجابة الصادقة عنها ترحيبًا من بعض المستجيبين. 
وهناك تدبير toe‏ إذ نقذم للمستجيب» بصورة عشوائية » السؤال الذي جرى 
تقديمه . وفي بعض مسائل المعاينة» يبذو استخدام قائمتين متداخلتين (أو ما يسمى 
بالإطارين) لتغطية المجتمع بكاملة أمرًا مخريًا من الناحية الاقتصاديةء أو Wal‏ جوهريا 
بالنسبة لبلدان لا WEE‏ موارد معاينة كاملة . وقد عممت طريقة المعاينة المضاعفة إلى 
حالات نستهدف فيها مقارنة متوسطات عدد من المجتمعات الحزئية ضمن المجتمع 
الأم . وهناك أعمال مفيدة تتعلق بالمزايا التي يتمتع بها التقدير النسبة وتقدير الانحدار 
إذا أمكن الافتراض ob‏ المجتمع المنته هو نفسه عينة عشوائية من et‏ فوقي لانهائي 
يصح فيه نموذج رياضي مناسب للمقدر النسبة أولمقدّر الانحدار. ويُعتير هذا النوع 

من JARNI‏ شيعًا ON lbi‏ (لاحظت حديثًا أن لابلاس قد استخدمه حوالي عام 
٠م‏ في مسألة معاينة) إلا أنه يوضح العلاقة بين نظرية المعاينة ونظرية الإحصاء كما 
نعرفها اليوم . 


وكمثال على om‏ الأعمال الإضافية ف موضوعات تضمنتها الطبعات السابقة 
نسوق الفصل 4 ال cpr Su‏ كانت سايق في Jain‏ 4 والهدف 
الرئيس من ذلك هو إعطاء وصف أكثر تلاؤمًا مع ما أ عتقد أنه الطرائق الرئيسة الي 
استخدمت لمعاينة غير متساوية COVA‏ وبدون إعادة. وهى تتضمن الطرائق 


استهلال ف 


4 
Wal‏ التي اعطیت» بصورة مستمّلة » من قبل Brewer‏ « و Durbin + J.N.k. Rao‏ « 
وطريقة Murthy‏ > وطريقة Cochran, Hartley, Rao‏ » وطريقة Madow‏ المتعلقة 
بالمعاينة النمطية, مع مقارنات لاداء هذه الطرائق في Slee‏ واقعية, وقد جرت 
دراسات جديدة لحجوم مركبات أخطاء القياس في المسوح الإحصائية وذلك بأسلوب 
تكرار القياسات بوساطة معايئين مختلفين. وأسلوب العيّنات الحزئية المخداخلة» وعن 
طريق مركب من الأسلوبين معًا. ومن أجل المقدر النسبة استُخدمت بيانات إحصائية 
من مجتمعات واقعية لتشمين AGE‏ العينة الصغيرة في علاقات العيّنة الكبيرة المتعارف 
عليها والخاصة بالتباين > وبتقدير التباين. وقد بذلت محاولات لابتكار أشكال جديدة 
أقل انحيازًا لمقدّر النسبة نفسه وللعلاقة الخاصة بتقدير تباين المعاينة من أجله. وفي 
المعاينة الطبقية هناك عمل إضاني حول حصّة كل طبقة من الحجم BLAU JOU‏ وذلك 
عندما نهتم بأكثر من مفردة واحدة وحول تقدير أخطاء العيّنة عند اختيار وحدة واحدة 
فقط من كل طبقة . وقد نالت الاهتمام أيضًا بعض الطرائق الجديدة في المعاينة النمطية 
الي تتناول محتمعات ذات oley‏ خطية . 
وقد Alvx L. Fikner Jel‏ و Amil H. Jebe‏ جزءًا كبيرا من أمالي المحاضرات التى 
كتبت منها الطبعة الأولى من هذا الكتاب. كما لقيت بعض الأبحاثء التي وفرت مادّة 
خلفية » دعم مكتب البحث العلمي في سلاح البحرية ووزارة البحرية ؛ ومن مناقشات 
حول التطورات الحديثة في المعاينة أومن اقتراحات حول هذه الطبعة e‏ تلقيت عونا كبر 
من Leslie Kish, Daniel G. Horvitz, David J. Finney, Tore Dalinus, Amode‏ 
R. Sen, Joseph Sedransk, Martin Sandelius, P.S.R. Sambasiva Rao‏ . وبصورة خاصة 
John N.K. Rao‏ < الذي أدت جهوده في قراءة الفقرات الجديدة والمحسّنة هذه الطبعة 
إل العديد من الاقتراجات البناءة حول ثغرات ونقاط ضعف أوغموض. بالإضافة إلى 
اختيار الموضوعات . وفيا يتعلق بالطباعة على الآلة الكاتبة والأعمال GAM‏ التي 
ينطوي عليها إنتاج النسخة المعدّة للطبع GP‏ مدين ل Holly Grano « Rowena Foss‏ 
و Edith Klotz‏ شكري لهم جميعًا. 
wart‏ 
شباط (فيراير) ۱۹۷۷ 


da) gue) 


)1-1( فوائد طريقة العينة 

a‏ مواقفنا. معرفتناء وأفعالتاء إلى >+ nS‏ على العيّنات. ويتساوى ذلك 
سواءً في الحياة اليومية العادية أو في البحث العلمى . وغالبا ما يتحدد Gh‏ شخص في 
مؤسسة تقوم يوسا YL‏ الأعمال أو الإجراءاتء من MERIA‏ لمرة أو cosy‏ في 
هذه المؤسسة. خلال عدد من السنين. والمسافرون الذين يقضون 10 أيام في بلد أجنبي 
ثم يشرعون في إعداد كتاب يخبرون فيه سكان هذا البلد عن الكيفية التي يُنشّطون ا 
صناعتهم ويصلحون نظامهم السياسي» ويتلافون العجز في ميزانيتهم ويحسّنون 
الطعام في فنادقهم هم شخصيات فكاهية مألوفة . ويختلف هؤلاء. في حقيقة الأمن 
عن الباحث في العلوم السياسية الذي يخصص 20 سنة للعيش والدراسة في ذلك البلدء 
فقط في أنهم يبنون نتائجهم على عيّنة من الخبرات أصغر بكثير, وفي كونهم أقل É‏ 
في إدراك مدى جهلهم . وسواءً في العلوم أوني الأمور التي تخص البشرء تنقصنا الموارد 
التي تسمح لنا بدراسة ما يزيد على جزء صغير من الظواهر التي يمكن أن تدفع معرفتنا 
إلى الأمام . 


ويحوي هذا الكتاب جردا للجزء الرئيس من البحث النظري الذي تم بناؤه 
ليقدّم خلفية صالحة للوصول إلى طرق جيّدة للحصول على dy Lite‏ معظم 
التطبيقات التي قام هذا البحث النظري من أجلها يكون المجتمع الإحصائي الذي 
نرغب في الحصول على معلومات حوله منتهیا diaes‏ سكان بلدة, GOT‏ مصنع . 
السمك في بحيرة. . 


۲ تقنية المعاينة الإحصائية 


وقد يبدو معقولاً في بعض الحالات أن نحصل على معلومات دقيقة عن طريق 
تعداد تام أو حصر شامل للمجتمع . والإداريون الذين اعتادوا على التعامل مع 
عمليات الحصر الشامل كانواء في البداية» يرتابون في العيّنات ويرفضون استخدامها 
بديلا للحصر الشامل. ومع أن مثل هذا الموقف لم يعد قاتا الآنء فقد يكون من 
المستحسن استعراض الفوائد الرئيسة لطريقة العيّنات. وذلك بالمقارنة مغ التعداد 
التام . 


أقل تكلفة 

إذا توافرت المعلومات الإحصائية من جزء صغير فقط من المجتمع. فستكون 
النفقات أقل Le‏ لو حاولنا القيام بتعداد تام . Gy‏ مجتمعات كبيرة يمكن الحصول على 
نتائج » هي على قدر من الدقة يمكن معه اعتبارها مفيدة» وذلك من عيّنات تمثل فقط 
IS‏ صغيرا من المجتمع . وفي الولايات المتحدة نجد أن عمليات المسح الإحصائي 
الأكثر تواترا LAL,‏ والتي تقوم بها الحكومة تستخدم عيّنات تتضمن حوالي 105000 
شخص. أي She‏ واحد من بين كل 1240 . ويمكن للمسوح الإحصائية المستخدمة 
لتقديم حقائق في أبحاث التسويق e‏ تتعلق بالمبيعات وبسياسة الدعاية والإعلانء أن 
تستخدم عينات تتضمن الافا قليلة فقط . 


أكثر سرعة 
وللسبب نفسه يمكن جمع البيان الإإحصائي وتلخيصه., عند أخذ عينة» بسرعة 
أكبر ما لو قمنا بتعداد تام . وهو أمر حيوي عندما تكون حاجتنا للمعلومات ملحة. 


أوسع أفقًا 

في بعض أنواع الاستبيانات, لابد من استخدام أشخاص مدربين بصورة عالية 
أو جهاز ختص للحصول على المعلومات الإحصائية. وتوفر مثل ذلك يكون محدودًا. 
وقد يكون الخصر الشامل e‏ عندئل» DA‏ غير عمل إذ أن الاختيار هو رين الحصول غل 
المعلومات بوساطة العيّنات أو عدم الحصول على أية معلومات . وهكذا يكون للمسح 


مقدمة و 
الإحصائي الذي يعتمد على العيّنة جال أوسع للاستخدام ومرونة أكبر فيا يتعلق بأنواع 
العلومات gil‏ يمككن الاصول عليها. وغل الج الآخر إذا أردتامعلوناك Tabs‏ ستول 
العديد من التقسيهات الفرعية أو القطاعات في المجتمع فإن حجم العيّنة الذي نحتاجه 
للقيام doll‏ المطلوبة سيكون أحيانًا من الضخامة بحيث JEE‏ التعداد التام أفضل 
حل في هذه الحالة . 


أكثر دقة 

وبسبب إمكانية استخدام أشخاص ذوي كفاءة عالية » وامكانية إخضاعهم 
لتدريب GS‏ ولأن الإشراف Yi‏ على العمل الميداني ومعاملة البيانات تصبح » عند 
انخفاض حجم العمل. أمورًا ESE‏ فقد تقدّم العيّنة نتائج أكثر دقة من تلك التي 
يقدمها ذلك النوع من التعداد التام الذي يمكن القيام به عمليًا. 


)1-1( بعض استخدامات مسوح العينة 

إن أكثر ما يصدم المراقب للتطورات الجارية في GLb‏ المعاينة فوق السنوات 
الخمس والعشرين الماضية هو التزايد السريع في عدد وأنواع المسوح المستخدمة في 
عمليات المعاينة . وينشر المكتب الإحصائي في الأمم المتحدة تقارير من وقت إلى آخر 
بعنوال sample surveys of current interest‏ يتضمن مسوح غينة cul‏ مها الدول 
الأعضاء . ويتضمن تقرير 1968 مسوحًا من 46 دولة . ويستهدف العديد من هذه المسوح 
معلومات واضحة الأهمية بالنسبة للتخطيط القومي 5 موضوعات مثل الإنتاج الزراعي 
واستخدام الأرض» والبطالة وحجم القوة العاملة» والإنتاج الصناعي , وأسعار البيع 
بالجملة والمفرق. والحالة الصحية للشعب ومداخيل ومصروفات الأسرة. ولكن يمكن 
العثور أيضا على استبيانات st‏ تخصصًا . Mab‏ ترتيبات الأجازة السنوية (أستراليا)» 
أسباب SAI‏ (المجر) القروض والاستثار في الريف (LAN)‏ استهلاك المنازل للاء 
(فلسطين المحتلة). الاستماع إلى الراديو (ماليزيا)» قضاء العُطل (هولندا), التركيب 
العمري للبقر (تشيكوسلوفاكيا). والوظائف الشاغرة (الولايات المتحدة) . 


٤‏ 5 ة المعاينة الاحصائية 


وتلعب المعاينة دورًا باررًا في الاحصاءات القومية العشرية وقد أدخلت عيّنات 
اله./ في إحصاء 1940 في الولايات المتحدة وهي تتضمن أسئلة إضافية حول المهنة, 
الست أو الأصل (parentage)‏ » وما (als‏ وذلك ASL‏ للأشخاص الاين تقع 
أسماؤهم في سطرين من السطور الأربعين في كل صفحة من صفحات السجل . وقد 
اتسع استخدام المعاينة كثيراً في عام 1950 . فمن عيّنات ال 20% JS)‏ خامس سط 
تم الحصول على معلومات تتعلق بأمور مثل الدخل» وني المدرسة+ cith‏ والخدمة 
في القوات المسلحةء وبأخذ كل سادس شخص في عيّنات ال 20% . تشكلت عينة 
% 33 التعطي معلومات حول الزواج والإنجاب. وقد قسمت سلسلة من الأسئلة 
المتعلقة بحالة وعمر شقق السكن إلى خس مجموعات NG‏ الأجوبة في كل مجموعة لكل 
خامس منزل. وقد استخدمت المعاينة أيضا للإسراع في نشر النتائج . وقد ظهرت 
الجداول التمهيدية للعديد من المفردات المهمة معدّة على أساس العيّنة» قبل سنة 
ونصف من ظهور التقارير النهائية . 


وقد استمرت هذه الطريقة 5 تعدادي eles 1960 ele‏ 1970 . وباستثناء 
معلومات أساسية معينة مطلوبة من كل شخص LEY‏ دستورية أو قانونية فقد 


وبالإإضافة إلى استخدام العيّنات في عمليات الحصر الشامل تقوم المكاتب 
الحكومية باستخدامها بصورة مستمرة للحصول على آخر المعلومات. وكأمثلة من 
الولايات المتحدة نذكر “current population survey”‏ الذي يقدم شهر U‏ بيانات حجم 
وتركيب القوة العاملة وحجم البطالة (أو العطالة)» Sauls‏ المسح الإحصائي الصحي 
القومي . والسلسلة من العيّنات التي تمس الحاجة إليها لحساب الرقم القياسى الشهري 
لسعر المستهلك . l‏ 


Jes‏ نطاق أضيق , تقوم الحكومات المحلية في مدينة أوولاية أومنطقة باستخدام 
العبنة» بصورة aod) «dtl‏ ول على معلومات اجا من أجل الت لبط 
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e‏ ولواجهة مسائل ملحة . وفي الولايات المتحدة نجد في معظم المدن الكبرى 


ونعتمد بحوث التسويق ÚS‏ على أسلوب المعاينة . وتقديرات حجوم مستمعي 
برامج ختلفة في الراديو والتليفزيون وقرّاء الصحف والمجلات (بما فيها الإعلانات 
الدعائية) UM?‏ جميعها نحت المراقبة الدقيقة والمستمرة. ويرغب رجال الصناعة 
وأصحاب محلات البيع GAL‏ في معرفة مدى استجابة الناس لمنتجات جديدة أو طرق 
جديدة في الرزم والتغليف (packaging)‏ « ومعرفة شكاويهم من المنتجات القديمة. 
وأسباب تفضيلهم لسلعة على أخرى. dy‏ الصناعة وعالم الأعمال استخدامات عديدة 
لطرائق المعاينة في Jle‏ لزيادة كفاءة عملياتهم الداخلية . وتقع الميادين المهمة لضبط 
الجودة. وعيّنات القبول خارج نطاق هذا الكتاب. إلا أنه من الواضح أن القرارات' 
المتخذة بالنسبة لمستوى الجودة أو لتغيّر في الجودةء أو لقبول أو رفض دفعات من 
البضائع لن يكون لها ما يبررها إلا إذا كانت النتائج التي حصلنا عليها من بيانات العينة 
صحيحة dey ey‏ بالنسبة للدفعة ULIS‏ (ضمن حدود تساهل مقبولة) . واستخدام 
طرائق المعاينة ف سجلات العمليات التجارر 4 LL») (business transactions)‏ 
مالية » by‏ المخزون من البضائع » شؤون الموظفين) ‏ وأخذ tle‏ من السجلات 
يكون عادة أسهل بكثير من أخذ عيّنة من الناس = يمكن أن يقدم» بسرعة وبتكلفة 
اقتصادية » معلومات مفيدة عمليا. ويمكن تحقيق وفر باللجوء إلى المعاينة عند تقدير 
0554 المستودعات. dy‏ دراسة لحالة جهاز معين وعمره. وعند التفتيش على دقة 
وإنتاجية IA le‏ وفي تقصي الكيفية التي توزع بها شخصيّة رئيسة مهمة وقت 
عملها بين مهامها المختلفة » وبصورة أعم» في الحقل المسمى بحوث العمليات» 
وتتضمن كتب Deming‏ )1960( و Solnim‏ (1960) العديد من الأمثلة المفيدة التي Sad‏ 
مدى تطبيقات طرائق المعاينة في حقل الأعمال. ودراسات سبر الرأي . والمواقف. 
والأصوات EY‏ التي قدّمت الكثيرفي مجال لفت نظر الجمهور إلى تقانة المعاينةء 
مازالت تشكل أمرًا له شعبيته في الصحف . Js‏ حقل الحسابات المالية وتدقيقهاء الذي 
استخدم المعاينة لسنين عديدة. برز اهتمام جديد في مسألة تبني تطوّرات حديثة في مجال 


1 تقنية المعاينة الإحصائية 


e‏ ل الخاصة Hi‏ الحقل . وک يصف i (1972) Neter‏ كلب توفر 


bed ka‏ الحوية والسكك الحديدية مالا عند استخدامها old‏ من السسجللات 
dpi‏ بون الدخا ل الناجم عن الشحن والدخل الناجم عن نقل المسافرين. وقد 
خضم أيضا وضع مسوح العيّنات كبيّنة في الدعاوي الحقوقية إلى مناقشة حيوية. وقد 
لاحظ Gallup‏ )1972( الإسهام الرئيس الذي يمكن أن تقوم به طرائق المعاينة في عملية 
ترشيد ا حكومة وذلك بتحديد آراء الناس بسرعة في برامج حكومية جديدة أو مقترحة» 
JS‏ على دورها كمصادر معلومات في علم الاجتماع . 


ie 


وبصورة عامة» يمكن تصنيف مسوح العينة إلى نوعين: وصفي وتحليلٍ. da‏ 
مسح وصفَي يكون Gl‏ ببساطة هو الاسول على معلومات معينة حول مجموعات 
ضخمة: sue ee‏ الرجال» والنساءء والأطفال الذين يشاهدون Gul ÉL,‏ 
oo‏ وني مسح تحليلي» تكون المقارنة بين مجموعات جزئية مختلفة من المجتمع بغية 
كتشاف ما إذا كانت هناك فروق بينهاء ولصياغة» أو التحقق op‏ فرضيات تتعلق 
AL‏ هذه TA‏ . والمسح المتعلق بالإنجاب في أنديانا بوليس» be‏ كان محاولة 
تحدید مدى تخطيط الأزواج لعدد اتا وللفترات الفاصلة بين ولادتين» وتحديد 
موقف الزوج والزوجة 4 حيال هذا التخطيط. والأسباب الكامنة وراء تلك المواقف. 
ودرجة لتجاح | E‏ أحرزها مثل هذا التخطيط ]1935 [Kiser and Whelpton,‏ , 


والتمييز بين المسح الوصفي والمسح التحليلي ليس بالطبع Jol‏ . ويقدم العديد 
م ن السو یات تخدم JS‏ اشد . ومع تزايد عدد المسوح الوصفية jy‏ على كل حال 
diy‏ مدحوظ في المسوح التي cub‏ بصورة رئيسة لخدمة أهداف تحليلية» وبصورة 
ka‏ السلوك الإنساني والصحة, ويمكن أن نذكر هنا مسوحًا تتعلق بأسنان 
أطفال المدارس قبل وبعد إضافة الفلور إلى «ll‏ وبمعدّلات الوفاة وأسبامها بين الذين 
يدخنون بكميات مختلفة. والدراسات الضخمة المتعلقة بفعالية لقاح Salk‏ ضد شلل 
الأطفال. ودراسة Coleman‏ )1966( حول تكافؤ الفرص في er Je‏ والتي Si‏ 
على عينة من المد المدارس أخذت على مستوى قومي , واحتوت على العديد من SALE‏ 


۷ 
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الانحدار التي فدرت الإسهام النسبى لكل من ميزات المدرسة. وخلفيّة المنزل. 
ومواصفات الطفل . في التغيرات التي نجدها في نتائج الامتحان . 


l‏ )1-1( الخطوات الرئيسة في مسح عينة 

هيدا لمناقشة الدور الذي يلعبه الجانب النظري في مسح عيّنة. من المفيد أن 
نصف باختصار الخطوات التي يتضمنها iole‏ تخطيط مسح عيّنة إحصائي وتنفيذه. 
وتختلف المسوح الإحصائية. من حيث تعقيدهاء اختلافًا كبر . فأخذ عيّنة من 5000 
بطاقة. مرقمة ومرتبة بصورة جيدة في ملف» هو عمل سهل . ولكنها مسألة أخرى أن 
تأخذ عينة من سكان منطقة يتم التنقل فيها بفضل أقنية مائية عبر الغابات» وحيث لا 
تتوفر خرائط ويتكلم السكان خمس عشرة لهجة مختلفة » وهم يرتابون في الغريب» 
زيرتابوق ذا في غريب يوجه أسئلة . وقد تكون المشاكل التي تدعو للحيرة والارتباك 
في مسح إحصائي تافهة أو غير موجودة في مسح آخر. 


ويمكن تجميع الخطوات الرئيسة في مسح إحصائي » على نحو كيفي إلى حدّ ما 
تحت أحد عشر عنوانا : 


أهداف المسح 

JS%‏ التعبير الواضح عن الأهداف Gal‏ بالغ LAY‏ وبدون ذلك يمكن أن 
ننسى ‏ عند الاستغراق في تفاصيل التخطيط ‏ أهداف مسح معقد. وننتهي نتيجة 
لذلك إلى قرارات لا تتفق مع الأهداف. 


المجتمع الذي سنأخذ منه العيئة 

وسنستخدم كلمة المجتمع للدلالة على ae‏ المادة التي نختار منها العيّنة . وقد 
لا py‏ تسريف الجتسع أي مشكلة عددها تكوة الت من abo‏ من السام 
الكهربائية المعدّة للإنارة بغية تقدير متوسط عمر المصباح . وعلى الوجه الآخر. عند 
معاينة مجتمع من المزارع لابد من وضع قواعد لتعريف مزرعة. وستبرز هنا دعاوى 


A‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


تتعلق بالخط الذي يمثل حدود المزرعة . ويجب أن تكون هذه القواعد ALU‏ للاستخدام 
عمليا : يجب أن يكون العدّاد قادرًا على أن يقرر في الحقل» وبدون الكثير من الترددء 
ما إذا كانت إحدى الحالات المريبة منتمية إلى المجتمع el‏ | 


وحيثم| يكون ممكناء فإنه ينبغي أن يتطابق المجتمع الخاضع للمعاينة مع المجتمع 
الذي نريد الحصول على معلومات عنه (المجتمع ا هدف) . 

وأحياناء ولأسباب عملية أو Loy‏ للسهولة » يقتصر المجتمع الخاضع للمعاينة 
على جزء من المجتمع المدف. وإذا كان الأمر كذلك فينبغي أن نتذكر أن النتائج 
المستخلصة من العينة تنطبق على المجتمع الخاضع للمعاينة. والحكم على المدى الذي 
ستنطبق فيه هذه النتائج على مجتمع ال هدف يجب أن يعتمد على مصادر معلومات 
أخرى . aly‏ معلومات إضافية يمكن جمعها حول طبيعة الفروق بين المجتمع الخاضع 
للمعاينة والمجتمع الهدف قد تكون مفيدة . 


البيانات الإحصائية المراد جمعها 

من الحيد التحقق من أن جميع البيانات الإحصائية ملائمة للهدف من المسح 
الإحصائي وأنه } تحذف af‏ بيانات أساسية . ey‏ ما توجد نزعة لتوجيه الكثير من 
الأسئلة. وخاصة في المجتمعات البشرية» وبعض هذه الأسئلة لا يجري تحليلها ILI‏ 
led‏ بعد. ويخفض الاستبيان الطويل or‏ من دقة الأجوبة عن UYI‏ المهمة وغير 
المهمة على J>‏ سواء . 


درجة الدقة المطلوبة 

تخضع نتائج مسوح العينة دائ لبعض الريبة » وهذا ناتج عن أن جزءًا فقط من 
المجتمع قد خضع للقياس» وبسبب أخطاء القياسات. ويمكن تخفيض هذه الريبة 
باللجوء إلى عيّنات كبيرة وباستخدام أجهزة قياس رفيعة المستوى. ويُكلّف هذاء في 
العادةء Sy‏ ومالاً. وبالتالي فإن تحديد درجة الدقة المطلوبة في النتائج هو خطوة مهمة . 
وهذه الخطوة هي مسؤولية الشخص الذي سيستخدم المعلومات الإحصائية . وقد يقدّم 


A‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


تتعلق بالخط الذي يمثل حدود المزرعة . ويجب أن تكون هذه القواعد قابلة للاستخدام 
عملا جب أن يكون العدّاد قادرًا عل أن يقرى في e Ja‏ ويدون الكثيرهن aall‏ 
ما إذا كانت إحدى الحالات المريبة منتمية إلى المجتمع أم لا . 


tos‏ يكون ممكناء فإنه ينبغي أن يتطابق المجتمع الخاضع للمعاينة مع المجتمع 
الذي نريد الحصول على معلومات عنه (المجتمع (SI‏ 

وأحياناء ولأسباب عملية أو توخيًا للسهولة» يقتصر المجتمع الخاضع للمعاينة 
على جزء من المجتمع امهدف وإذا كان الأمر كذلك فينبغي أن نتذكر أن النتائج 
المستخلصة من العيّنة تنطبق على المجتمع الخاضع للمعاينة . والحكم على المدى الذي 
ستنطبق فيه هذه التتائج على مجتمع المدف يجب أن يعتمد على مصادر معلومات 
أخرى . dy‏ معلومات إضافية يمكن جمعها حول طبيعة الفروق بين المجتمع الخاضع 
للمعاينة والمجتمع ال هدف قد تكون مفيدة. 


البيانات الإحصائية المراد جمعها 

من الجيّد التحقق من أن جميع البيانات الإحصائية ملائمة للهدف من المسح 
الإحصائي daily‏ تحذف af‏ بيانات أساسية. Wy‏ ما توجد iey‏ لتوجيه الكثير من 
الأسئلة» وخاصة في المجتمعات البشرية. وبعض هذه الأسئلة لا يجري تحليلها أبدًا 
فييا بعد. ويُخْفْض الاستبيان الطويل (de‏ من دقة الأجوبة عن الأسئلة المهمة وغير 
المهمة على A>‏ سواء . 


درجة الدقة المطلوبة 

تخضع نتائج مسوح العينة Glo‏ لبعض الريبة » lias‏ ناتج عن أن جزءًا فقط من 
المجتمع قد خضع للقياس» وبسبب أخطاء القياسات . ويمكن تخفيض هذه الريبة 
باللجوء إلى عيّنات كبيرة وباستخدام أجهزة قياس رفيعة المستوى. ويُكلّف هذاء في 
العادةء وقتا ومالا. وبالتالي فإن تحديد درجة الدقة المطلوبة d‏ النتائج هو خطوة مهمة. 
وهذه الخطوة هي مسؤولية الشخص الذي سيستخدم المعلومات الإحصائية . وقد يقدّم 
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مثل هذا التحديد بعض الصعوبات باعتبار أن العديد من الإداريين غير معتادين على 
صياغة أفكارهم بدلالة مقدار الخطأ في التقدير. الذي يمكن التسامح ca‏ وبا لا يتنا 
مع EI‏ القرار الجيد. وغالبًا ما يستطيع الإحصائي تقديم العون في هذه المرحلة . 


طرائق القياس 

قد تكون هناك اختيارات. سواء بالنسبة للأداة المستخدمة في القياس أو بالنسبة 
لطريقة الوصول إلى المجتمع. إذ يمكن. مثلاء الحصول على معلومات حول WLI‏ 
الصحية لشخص من عبارات يقدمها الشخص نفسه. أو من فحص طبي . وقد 
يستخدم المسح Glen‏ يغني عن وجود شخص يوجه الأسئلة Ele af x‏ يقرأ ispat‏ 
مألوفة من الأسئلة بدون حذر أو تمييزء أوعملية مقابلة تسمح بكثيرمن الحرية في شكل 
الأسئلة وترتيبها. ويمكن استخدام البريد أو الماتف أو الزيارة الشخصية» أو مركب 
من هذه الأساليب الثلاثة. وهناك الكثير من الدراسات حول طرائق ومشاكل المقابلة 
[انظر مثا : 1954 Payne, 1954 y Hyman,‏ ] , 


ووضع بيانات تسجيل تكتب عليها الأسئلة وأجوبتها هو جزء رئيس من العمل 
التمهيدي . وفي الاستبيانات البسيطة يمكن أحيانا ترميز الأجوبة سلفا أي كتابتها 
بطريقة يمكن معها تحويلها بصورة روتينية إلى التجهيزات الآلية. وفي الحقيقة. كي 
نضع بيانات : جیا جيدة» SLY‏ من تصور بنية الجداول الملخصة النهائية التي 
ستستخدم لاستخلاص النتائج . 


الإطار 

قبل اختيار العيّنة يجب تقسيم المجتمع إلى أجزاء تسمى وحدات المعاينة» أو 
الوحدات. ويجب أن تغطي وحدات المعاينة المجتمع بکامله» ولابد أن تكون هذه 
الوحدات منفصل بعضها عن بعض UUE‏ بمعنى أن كل عنصر من المجتمع ينتمي 
بالضبط إلى وحدة واحدة فقط فقط . وأحيانا تكون الوحدة المناسبة واضحة» كا هي الحال 
في مجتمع من المصابيح الكهربائية » حيث يشكل كل مصباح بمفرده وحدة. وهناك» 


T‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


أحياناء اختيارات ممكنة بالنسبة للوحدة. فعند أخذ عيّنة من حصول زراعي 26 

أن تكون الوحدة She‏ أو مزرعة, أو مساحة من الأرض نحدد شكلها وأبعادها كما 
نريد. WE,‏ ما تكون هذه القائمة من وحدات المعاينةء وتدعى إطاراء إحدى pe‏ 

العملية الرئيسة. ومن ci a E‏ اكتسب رجال المعاينة موقفًا ناقدًًا حيال قوائم تم 
جمعها بصورة روتينية لغاية ما . وقد وجد أن مثل هذه القوائم هي في الغالب غير كاملة , 

أو أنها غير واضحة, أو أتها تتضمن قدرًا مجهولاً من SLES‏ بالرغم من التأكيدات Ob‏ 
العكس هو الصحيح . وقد يكون من الصعب المجيء بإطار جيّد عندما يكون المجتمع 
متخصصًاء كي ٤‏ جتمعات وكلاء المراهنات على جياد السباق» f‏ و الناس الذين 
يقومون بتربية دجاج الحبش . ويقدم 1955 Jessen,‏ طريقة مفيدة لإقامة إطار من 
أغصان شجرة مثمرة . 


اختيار العينة 

OV Ley‏ العديد من الخطط لاختيار the‏ ومن أجل كل من هذه الخطط 
يمكن القيام بتقدير أولي لحجم العينة» وذلك من معرفتنا بدرجة الدقة المرغوبة . 
وتجري أيضًا مقارنة التكاليف النسبية والزمن الذي تتطلبه كل خطة قبل اتخاذ قرار Je‏ 
إحداها. 


الاختبار المسبق 

الو Pr‏ امس و رو 
إذ ينتج هذاء على الدوام تقريبًاء تحسينات في الاستبيان. وقد يكشف عن 
أخرى ستكون في نطاتهاالواسع مشاكل vik‏ ماد أن تكتشف أن التكلفة سيكو 
ST‏ بكثير مما توقعنا. 


تنظيم عمل الميدان 
نواجه في المسوح الإحصائية الواسعة العديد من مسائل إدارة Ae‏ إذ يجب 
أن يتلقى الأشخاص الذين سيعملون في المسح تدريبًا يتعلق بأهداف المسح وطرائق 


١١ Lals 


القياس التي سيجري استخدامها. ىا يجب أن يتوافر الإشراف المناسب عليهم أثناء 
ماهم . ووجود نظام E pal joel‏ نوعية ة العائدات الواردة ٤‏ بداية المشروع أمر 
٠ 5055 os‏ وجب وضع المخطط لمعالحة حالات عدم الاستجابة» أي فشل العدّاد 5 
الحصول على معلومات من بعض وحدات المعاينة . 


تلخيص وتحليل البيان الإحصائي 

الخطوة الأو لى هي مراجعة الاستبيانات التي تم ملؤها بأمل تعديل الأخطاء 
الناتجة عن التسجيل أو على الأقل - حذف المعلومات الإحصائية التي يتضح خطؤها . 
ونحتاج إلى LEI‏ قرارات GL‏ بطريقة الحساب في حالة إغفال المستجيب لبعض 
الأسئلة. أو حذف الأجوبة خلال عملية إعادة النظر المذكورة أعلاه. وبعد ذلك تتم 
الحسابات التي تقود إلى التقديرات المطلوبة. ومن أجل البيان الإحصائي نفسه تتوفر 
طرائق Li‏ في التقدير. ومن المستحسن عند تقديم النتائج الإفادة بمقدار الخطأ 
المتوقع في التقديرات الأكثر أهمية . وإحدى محاسن المعاينة EV‏ هي إمكانية وضع 
مثل هذه العبارات حول الخطأ المتوقع . مع أنه LY‏ من تقييدها بشدة إذا كان حجم 
عدم الاستجابة كبيرا . 


المعلومات المكتسبة لخدمة مسوح إحصائية مستقبلية 

كلما كانت المعلومات التي تتوافر LS‏ عن المجتمع كثيرة منذ البداية» سهل 
استنباط عينة تؤدي إلى تقدير دقيق. وإنجاز JR ie‏ إلى حد aS‏ مرشدًا 
لتحسين المعاينة مستقبلاً. وذلك من خلال المعلومات الإحصائية التى تقدمها حول 
امتوسطات» والانحرافات المعيارية» وطبيعة التغيّر في نتائج القياسات الرئيسة» وحول 
التكاليف المطلوبة للحصول على البيانات الإحصائية . وتتقدم عملية المعاينة بسرعة 
أكبر عندما نتخذ تدابير مسبقة pad‏ معلومات من هذا النوع وتسجيلها. 


وهناك ناحية مهمة أخرى يقدم فيها إنجاز عيّنة تسهيلات بالنسبة لعيّنات 
مستقبلية . ففي مسح إحصائي معقد لا تسير الأمور ut‏ وفق ما هو مخطط ها UU‏ 


تقنية المعاينة الإحصائية 


۱۲ 
والعدّاد الحذر يتعلم كيف يتعرف على الأخطاء في التنفيذ ويحرص على عدم وقوعها في 


)£21( دور نظرية المعاينة 

قدمنا هذه القائمة من الخطوات المطلوبة في مسح إحصائي ASU‏ على أن 
المعاينة عمل تطبيقى يستدعى عدة أنواع من المهارات المختلفة. Sy‏ بعض الخطوات 
مثل تعريف المجتمع أو تحديد البيانات الإحصائية المراد جمعها وطرائق قياسهاء أو 
تنظيم العمل الميداني تلعب نظرية ا معاينة Bys‏ ثانويا. ومع أن مثل هذه الموضوعات 
سوف لا تحظى بالمزيد من النقاش في هذا الكتاب إلا أنه ينبغي أن نأخذ أهميتها في 
الاعتبار. وتتطلب المعاينة الانتباه إلى جميع أطوار النشاط : فقد يحطم العمل الهزيل في 
طور ما مسځًا إحصائيًا أنجز كل شيء آخر فيه بشكل جيّد . 


وتهدف نظرية المعاينة إلى جعل المعاينة أكثر كفاءة. وهي تحاول تطوير طرائق 
لاختيار العيّنة وطرائق للوصول إلى التقديرات التي ستنتجها العينة بأقل تكلفة ممكنة. 
هذه التقديرات التي نريدها دقيقة |p‏ يكفي بالنسبة مدفنا منها. وفي هذه الدراسة 
النظرية سنستخدم بصورة متكررة المبدأ الذي ينطلق من دقة محددة بأقل تكلفة ممكنة . 


ولكي نطبق هذا المبدأ. يجب أن نكون قادرين على التنبؤ بالدقة والتكلفة 
المتوقعة » وذلك في أي طريقة معاينة نأخذها بعين الاعتبار. وإلى الحد الذى يتعلق 
es‏ في أية حالة بعينها» التكهن بمقدار الخطأ المرتكب في تقدير ماء 
ذلك OF‏ مثل هذا الأمريتطلب معرفة القيمة الحقيقية في المجتمع . وبدلا من ذلك فإننا 
نحكم على دقة طريقة في العاينة باللجره إلى التوزيع التكراري لقيم التقدير الي 
en‏ عليه لو ائنا ete‏ الطريقة I Sty (Gyo duck rade Jo‏ رین ی 
بالطبع الطريقة المتبعة عادة في نظر ية الإحصاء للحكم على الدقة 


2 à 58 و فة‎ : bw Sha 
ففي العينات ذات الحجم | لمستخدم عادة في التطبيقات‎ Slo] وهناك تبسيط‎ 


مقدمة ون 


العملية» تتوفرلناء في الغالب» أسباب جيدة للفرض ob‏ التوزيع الاحتمالي للمقدّرات 
الناتجة عن العينة هو» على وجه التقريب. التوزيع الطبيعي ومع مقدر يتوزع وفق 
التوزيع الطبيعي يكون شكل دالة التوزيع التكراري معروفا بكامله إذا علمنا المتوسط 
والانحراف المعياري (أو التباين) . ويهتم جزء كبير من نظرية المعاينة بإيجاد علاقات 
خاصة بهذه المتوسطات والتباينات . 


وهناك فرقان بين النظرية القياسية للمعاينة (وهي النظرية اطع عنام ويد 
النظرية التقليدية للمعاينة LS‏ تعلمها كتب الإحصاء ء الرياضي . ففى النظرية التقليدية 
نفترض of dole‏ القياسات التي نقوم بها في وحدات المعاينة في الج تتبع توزيعا 
OLS‏ معيئا كالتوزيع الطبيعي > Wes‏ له شكل رياضي معروف. باستثناء ء معام معينة 
للمجتمع مثل المتوسط والتباين لابد لنا من تقدير قيمها من بيانات العيّنة . أما في نظرية 
المعاينة » على الوجه FV‏ فيختلف الموقف إذ نفترض أن معلوماتنا عن توزيع التكرار 
محدودة للغاية . وبصورة خاصة» لا نفترض أن شكله الرياضي معروف» بحيث يمكن 
وصف مثل هذا الأسلوب بأنه حر النموذج أو حر التوزيع . وهو الموقف الطبيعي بالنسبة 
لمسوح إحصائية ضخمة حيث نأخذ في كل وحدة معاينة العديد من القياسات ويكون 
لكل من هذه القياسات توزيع تكراري مختلف. dy‏ المسوح التي نقوم فيها بعدد قليل 
من القياسات فقط في كل وحدة» قد تبرر دراسة توزيعاتها التكرارية افتراض أشكال 
رياضية معروفة تسمح بتطبيق نتائج النظرية التقليدية . 


والفرق الثاني هو أن المجتمعات في المسوح الإحصائية تتضمن عددًا منتهيًا من 
الوحدات . وتكون النتائج إلى حد ما أكثر تعقيدًا عندما تكون المعاينة من مجتمع منته 
بدلاً من مجتمع BEY‏ . ومن الناحية العملية يمكن على الغالب تجاهل هذه الفروق 
في مجتمعات منتهية ولانهائية . وسنشير في حينه إلى الحالات التي لا يكون الأمر فيها 
كذلك . 


)0-1( المعاينة الاحتالية 
ملك جميع طرائق المعاينة » التى نستعرضها في هذا الكتاب الخواص الرياضية 

المشتركة الثالية : 1 

١‏ - نستطيع تعريف مجموعة العيّنات المتميزة 5... Sp‏ ,,5 التى يمكن لطريقة المعاينة 
ol‏ تخنارها عند تطبيقها على يجتمع Ling Sas‏ يعني Lal‏ نستطيع أن نتعرف بدقة 
عل وحدات العيئة التي تنتمى إلى ,5 إلى ,5 وهكذا. Jey‏ سبيل الخال لنفرضص 
أن المجتمع يتألف من ست وحدات مرقمة من 1 إلى 6 . فإحدى الطرق الشائعة 
لا ختيار عينة حجمها 2 ترشح ثلاث عينات هي : 


S,~G, 6) « S,~(2,5) < S~, 4) 


لاحظ أننا لا نحتاج إلى عرض جيع العيّنات الممكنة التي حجمها 2 . 
-Y‏ يمخصص لكل عيّنة مكنة احتمال ,*واحتيال اتيارها من بين كل العيّنات الممكتة . 
-Y‏ نختار واحدة من العينات ,5 بطريقة عشوائية نخصص فيها لكل 5 الاحتال 
Tee.‏ لاختياره ,7 . وفي المشال المذكور أعلاه يمكن أن نخصص احتالات 
متساوية للعينات الثلاث . وعندئذ يمكن القيام بالسحب عن طريق اختيار عدد 
عشوائي بين 1 و 3 . وإذا كان هذا العدد زنأخذ العينة S,‏ . 
4 - يجب لتحديد طريقة OLD‏ التقدير من العينةء كا يجب أن تعود هذه الطريقة إل 
تقدير وحيد من أي عينة محدّدة. وعلى سبيل المثال. يمكن أن نقرر أن التقدير هو 
متوسط القياسات التي حصلنا عليها من وحدات العينة . 


ومن أجل أي طريقة للمعاينة تتصف sig‏ الخواص. نكون في وضع يسمح لنا 
بحساب التوزيع التكراري للتقديرات التي تولدها هذه الطريقة وذلك عند تطبيقها على 
المجتمع نفسه بصورة متكررة» ذلك WY‏ نعلم التواتر الذي سنختار Uday‏ له عة 
محدّدة S,‏ . ومن الواضح إذن, أننا قادرون على تطوير نظرية معاينة GY‏ طريقة من هذا 
النوع» هذا بالرغم من أن تفاصيل هذا التطوير يمكن. أن تكون معقدة» ويشير 
مصطلح «المعاينة الاحتمالية» إلى طريقة من هذا النوع . 


\o مقدمة‎ 


وفي التطبيق, نادرًا ما نسحب عيّنة بكتابة العيّنات ,5 والاحتمال »لكل منہاء كما 
ذكرنا أعلاه. فهذا الأمر هو ahi c‏ بحيث يصبح مستعصيًا في المجتمعات الكبيرة 
التي يمكن أن تننج بلايين من العيّنات الممكنة. وغالبًا ما يجري السحب بتحديد 
احتمالاات الاختيار لكل من الوحدات ثم سحب هذه الوحدات. واحدة تلو الأخرى» 
أو في مجموعات » حتى تستكمل العيّنة بالحجم والنوع المرغوبين. وللغايات النظرية 


تكفي معرفة أننا نستطيع كتابة العيّنات ,5 والاحتمالات er,‏ إذا أردناء بصرف النظر 
عن الوقت غير المحدود الذي نحتاجه لمثل ذلك . 


)5-١(‏ بدائل المعاينة الاحتمالية 
ble‏ بعض الأنواع السائدة لمعاينة غير احتمالية . 
١‏ - نقتصر عند أخذ العينة على جزء من المجتمع يمكن الوصول إليه بسهولة . فمثلا 
يمكن أخذ عيّنة من الفحم من الجزء العلوي من عربة مقطورة تبلغ سماكته 
من 6 إلى 9 بوصات . 
۲- نختار العينة (AS‏ اتفق . عند التقاط 10 أرانب من قفص كبير في محتبر يمكن 
للباحث أن يأخذ تلك التي تقع يده عليها دون أي تخطيط gly‏ . | 
؟- في UL‏ مجتمع صغير وغير متجانس يفتش المعاين كل المجتمع ويختار عيّنة صغيرة 
من الوحدات «النموذجية» - أي الوحدات القريبة مما يعتقد أنه يمثل المتوسط في 
المجتمع . 

E E EE A _¢‏ 
للقياس. تتألف العينة» بصورة رئيسة من متطوعين . 


وتحت شروط صحيحة يمكن لأي من هذه الطرق أن يعطي نتائج مفيدة 
LS‏ على أي حال, لا تنقاد إلى معطيات نظرية المعاينة القائمة على أساس لا 
معلمي» باعتبار أنه لا يوجد أي عنصر من العشوائية في عملية الاختيار. وربها كان 
الطريق الوحيد لامتحان مدى جودة كل من الطريقتين هو العثور على حالة تكون 
التتائج فيها معروفة» LI‏ في المجتمع بكامله أو من خلال عيّنة احتالية ثم القيام 


5 فة المعاينة الإحصاليه 


بمقارنات. وحتى إذا بدا في إحدى هذه المقارنات S45‏ طريقة ما op‏ هذا لا يضمن 
تفوقها في ظروف أخرى مختلفة . 

كانت بعس الاستخدامات البكرة للمعاينة من قبل حكومات 
إلى تخفيض التكلفة باعتادها لتقديرات عينة 
مأخوذة من عائدات تعداد إحصائي . ومن أجل المفردات الأكثر أهمية في التعداد كانت 
مجاميع الدولة أو المدينة تحسب من ببانات التعداد الشامل . ولكن من أجل مفردات 
أخرى كان يجري اا Be‏ یا 15 أو کد بالا من عائدات التعداد كي تلفي 
الضوء على عملية تقدير مجاميع الدولة أو المدينة oid‏ المفردات. وقد ae‏ 
طريقتان متنافستان لاختيار العيّنة . إحداهما وتدعى «اختيار عشوائي»» كانت تطبيقا 
للمعاينة الاحتمالية التى يكون فيها لكل وحدة من وحدات المجتمع الفرصة نفسها في 
أن تؤخذ ضمن العيّة . ومع هذه الطريقة تم التحقق أنه من خلال استخدام نظرية 
العاينة والتوزيع الطبيعي, كما لاحظنا ULL‏ يمكن للمعاين أن يتنبأ من بيانات 
oa‏ وبصورة تقريبية » بمقدار الخطأ المتوقع في التقديرات التي يستقيها من العينة . 
Shaig‏ على ذلك يمكنه أن يتحقق» إلى حدماء من التنبؤات الخاصة بمعظم المفردات 
المهمة التي توافرت قيمها الواقعية من الحصر الشامل . 


وفي هذا المضار 
دول Obey‏ منذ عام 0 وما بعد تېدف 


والطريقة الأخرى كانت «الاختيار الهادف» . وهذه الطريقة لم تعرف على وجه 
التحديد بصورة مفصّلة إلا أن ها خاصتين بارزتين . فوحدة المعاينة تضمنت مجموعات 
من عائدات الحصر الشاملء وغالبًا ما تكون مجموعات ضخمة des É‏ سبيل 
Juul‏ في التعداد الإيطالي عام 1 كانت البلاد تتألف من 8354 كومونة جرى تجميعها 
mein d‏ وعند سحب عيّنة نسبتها 14% اختار الإحصائيان 
الإيطاليان Gini‏ و Galvani‏ 29 منطقة بصورة هادفة بدلا من 1250 كومونة . ومن ثم فقد 
اختيرت المناطق التسع والعشرون بحيث تقدم العينة تقديرات دقيقة لسبعة متغيرات 
مهمة كانت نتائجها مغر على مستوى البلاد بأسرها. وكان الأمل أن هذه العينة قد 
تعطي أيضا تقديرات جيدة المتغيرات أخرى وثيقة الارتباط مهذه المتغبرات السبعة. 


\V مقدمة‎ 


وفي عام 0 عين المعهد الدولي للإحصاء لجنة لتقدم تقريرا عن محاسن 
ومساوىء الطريقتين . وقد بدا التقرير الذي قدمه )1926( ail Jensen‏ على وشك 
تفضيل الاختيار ا هادف . إلا أنه سرعان ما جرت طريقة الاختيار الهادف كأسلوب 
معاينة عدف إلى at‏ على تقديرات قومية J‏ مسوح إحصائية يكون عدد المفردات 
المقاسة فيها كبيرا . إذ تنقصها تنقصها المرونة التي أنتجتها تطورات لاحقة في المعاينة الاحتالية . 
وكانت غير قادرة على أن تتنبأ من العيّنة بمقدار الدقة المتوقعة في col pal‏ كما أنها 
استخدمت وحدات عينة كبيرة جدًا. وقد انتهى Galvani‏ و Gini‏ إلى أن الطريقة 
الاحتمالية sll‏ «المعايئة العشوائية الطبقية» (فصل e(O‏ حيث وحدة المعاينة هي 
الكومونة كانت ستعطي نتائج pail‏ من نتائج طريقتههما. 


aa (v=)‏ التوزيع الطبيعي 
من المفيد أحيانًا استخدام كلمة yl‏ للدلالة على فاعدة نحسب بموجبها» من 


نتائج العينة » تقديرًا لخاصة م من خواص المجتمع , Ul.‏ كلمة تقدير Glas‏ على القيمة 
التي حصلنا عليها من عيّنة بالذات . وإذا كان ع Ad‏ للععلمة ع وفى tolas thes:‏ 


ما فيسعى م مقدارًا غير منحاز إذا كان توس Cof‏ المحسوبة من جميع العينات 
الممكنة للخطة مساويًا لقيمة المعلمة سر Ladys a‏ لرموز الفقرة ١١‏ -0( يمكن UES‏ هذا 


الشرط على الشكل : 
م - بش» E(û)= Ù‏ 
حيث À,‏ هو التقدير الذي تعطيه العينة ¡ والرمز E‏ ويعني «قيمة توقع . . .هو الرمز 
المستخدم عادة . 
وكا ذكرنا في الفقرة Op )٤-١(‏ العينات في المسوء بح الإحصائية هي > في الغالب» 
كبيرة بكفاية بحيث تخضع التقديرات الناتجة عنها تقريبًا للتوزيع الطبيعي . وأكثر من 
ذلك Hog‏ لنا 3 حالة المعاينة pare‏ تعطينا ن ا 0 
تقدير العينة j‏ وانحرافه PE‏ ,© (غالبًا ما یسمی بصورة (cg Aa ER ia‏ 


تقنية المعاينة الإحصائية 
\A‏ : 


F‏ مدئ جودة التقدير؟ لا نستطيع أن نعرف القيمة المضبوطة خطا ازير عدر 
3 إلا Lil‏ نعلم من خواص المنحنى الطبيعي أن الفرص هي : 

2 (حوالي L‏ ) في أن تتجاوز القيمة المطلقة للخطأ ا - | المقدار :9 
5 من 20) في أن تتجاوز القيمة المطلقة للخطأ |سر- مرا المقدار ,$60,729 1 
11 من 100) في أن تتجاوز القيمة المطلقة للخطا امم -م| المقدار 254١,‏ 


وعلى سبيل الالء إذا أعطت عيّنة Wert‏ من سجلات بطاريات تستخر, 
ile‏ في مصنع كبير معدل حياة p‏ يساوي 394 يومًا مع خطأ معياري ٥‏ يساوي 
Loy 4.6‏ فإن فرصة وقوع معدل الحياة في مجتمع 0 بين 

= 394 — (2.58) (4.6) = 382 Ly, 


= 394 + (2.58) (4.6) = 406 Úy 
. هي 99 في المائة‎ 
ومن أجل تقدير‎ ٠. حدي الثقة الأدنى والأعلى‎ boyy 406 ويدعى الحدان 382 يوما و‎ 
. مؤكلة‎ (Ley: 406 يقع بين 382 و‎ m بمفرده من عينة بمفردها لا تكون صحة العبارة‎ 
والرقم « 9996 ثقة» يتضمن أنه إذا استخدمنا في مجتمع ماء خطة المعاينة نفسها مرات‎ 
عديدة ووضعنا عبارة ثقة من كل عينة فقد يكون 9990 من هذه العبارات صح‎ 
و 1%خطاً. وعندما نستخدم المعاينة في عملية تم من أجلها تعدادات شاملة في الماضي‎ 
mat هذه الخاصة بسحب عات مشكررة, من انوع المقترح» من‎ Ga يري‎ 
Cyert, 1957 تتوفر له سجلات متكاملة» أي تكون قيمة سر معروفة [انظر مثلاً‎ 
ومثل هذا التحقق العمل من أن النسبة المعروضة من العبارات‎ .] Trueblood and 
تثقيف وتطمين الإداريين‎ SLE هي نسبة صحيحة؛ على وجه التقريب» يقدم الكثير في‎ 
کل‎ galanin eda oi حول طبيعة المعاينة . وبصورة‎ 
. من عبارات ال 9500 ثقة تكون صحيحة‎ 95% OF المجتمعات المختلفة‎ 
aby Jy المحسوب من العيّنة معروف بالضبط‎ O, السابقة أن‎ a وتفترض‎ 
GEI المعاينة. وفي حال متغير يتوزع وقق‎ ed مثله مشل م م يخضع‎ 5, of 


مقدمة 4\ 
الطبيعي. تستخدم جداول توزيع ستيودنت أو التوزيع / بدلا من جداول التوزيع 
الطبيعي لحساب حدّي الثقة ل سم » وذلك عندما تكون العيّنة صغيرة . واستبدال 
الحدول ؛ بالجدول الطبيعي لا يحدث أي فرق تقريبًا إذا تجاوز عدد درجات الحرية 
في ن" ال 50 . ومع أنواع معيّنة من المعايئة الطبقية » كما في طريقة المعاينة المكررة (فقرة 
,.)١19-١‏ يكون عدد درجات الحرية صغيرا ونحتاج إلى td gael‏ 


١(‏ -8) الانحياز وتأثيره 
من الضروري في نظرية المعاينة of‏ نأخذ في الاعتبار التقديرات المنحازة لسببين : 
J -‏ بعض المسائل الأكثر eget‏ وبوجه خاص 3 Ol pda‏ السب نجد أن 
التقديرات المريحة والمناسبة هى تقديرات منحازة . 

1 - وني حالة المعاينة الاحتمالية نجد أنه حتى مع التقديرات غير المنحازة يمكن أن 
تنتج أخطاء القياس وعدم الاستجابة انحيارًا في الأعداد التي نستطيع حسابها من 
بيانات العينة . ويحصل هذاء على سبيل المثال. إذا كان الأشخاص الذين رفضوا 
إجراء مقابلة كلهم تقريبًا من المعارضين لنوع صرف الأموال العامة. بين| ينقسم 
أولئك الذين أجروا المقابلة بالتساوي بين مؤيد ومعارض . 


ولدراسة تأثير Glos‏ لنفرض أن التقدير م يتوزع طبيعيًا حول متوسط 
يقع على مسافة B‏ من المتوسط الحقيقي للمجتمع م » وذلك كا هو مبين في الشكل 
.)١-١(‏ فمقدار الانحياز هوم m=‏ = 8 . لنفرض أننا لا نعلم بوجود أي انحياز. 
ولنحسب الانحراف المعياري 0 للتوزيع التكراري الموافق للتقدير» وسيكون هذا 
بالطبع الانحراف المعياري حول المتوسط المفترض للتوزيع 7 وليس حول المتوسط 
الحقيقي س » نستخدم هنا Vo‏ من ٠,‏ وكعبارة حول دقة التقدير نقول إن احترال أن 
يتجاوز خطأ التقدير نم الكمية 1.960 هو 0.05 فقط . 


وسنرى كيف يحرف وجود الانحياز هذا الاحتمال. ولتوضيح ذلك نحسب 
الاحتمال الصحيح لكون الخطأ المرتكب في التقدير أكبر من 1.960 حيث نقيس الخطأ 


تقنية المعاينة الإحصائية 





0.4 
0.3 
02 
0.1 


=-j3c ١ P -20g =]g u 0 le Q 26 3 


شكل )1-1( تأثير الانحياز على أخطاء عملية التقدير. 
اعتبادًا من المتوسط الحقيقي س . ولابد من تأمل كل من bs‏ التوزيع على حدة. 
فبالنسبة للذيل الأعلى» يكون احتمال وجود خطأ بالزيادة أكبر من © 1.96 وهو المساحة 
المظللة على يمين © في الشكل .)١-١(‏ وهذه المساحة تساوي : 


1 ij 1 
Í e-m} gis 


16 + عر ovar‏ 
لنضع pmo‏ . فعندئذ يصبح الحد الأدنى للتكامل بدلالة cya‏ 


196-42 وو ”حدم 
g 0‏ 


12/2 = 1 
+Í 017 M‏ 
وبصورة عمائلة. فإن الذيل الأدنى» أي المساحة المظللة على يسار P‏ » تساوي : 
en‏ 1 


r 


e? dt 


-00 


الانحراف المعياري , الا مبينة في الجدول A-N)‏ 


جدول WG CVA)‏ انحیاز مقداره B‏ على احتال وجود خطأ أكبر من 1.960 . 


ian 


0.0500 
0.0502 
0.0504 
0,0508 
0.0511 

0,0546 
0.0685 
0.0921 

0.1259 
0.1700 
0.3231 





احتال وجود (hss‏ 
0< 1.960-— < 
0.0262 0.0238 
0.024 0.0228 
0.0287 0.0217 
0.0301 0.0207 
0.0314 0.0197 
0.0392 0.0154 
0.0594 0.0091 
0.0869 0.0052 
0.120 0.0029 
0.1685 0.0015 
0.3228 0.0003 


Lelie 


Bio 


0.02 
0.04 
0.06 
0.08 
0.10 
0.20 
0.40 
0.60 
0.80 
1.00 
1.50 


۲١ 


مقدار الاضطراب يعتمد فقط على نسية الانحياز إلى 


وفيا يتعلق بالاحتمال الكل لوجود خطأ أكبر من 1.96.0 c‏ نجد أن للانحياز Cob‏ طفيفا 
شريطة of‏ يكون هذا الانحياز أقل من عشر الانحراف المعياري . وعندما يكون 
الانحياز مساويًا ل 0.100 . Of‏ الاحتمال JII‏ يكون 0.0511 بدلا من 0.05 كما نظن . 
وكلما ازداد الانحياز يصبح الاضطراب أكثر خطورة . وعندما يكون ه = 8 فإن الاحتمال 
الكلى يصبح 0.17 أي أكثر من ثلاثة أمثال القيمة التي نظن . 


ويختلف الذيلان في تأئرهما. فمع الانحياز المىوجب» كا في ال مثال المبين أعلاهء 
ينكمش احتال تقدير بالنقصان يتجاوز 1.960 » انكماشا سريعًا عن القيمة المفترضة 
0.025 « ليصبح مهملا عندما ه = 8 . واحتمال التقدير بالزيادة المقابل يصعد بثبات . 
ويكون للخطأ الكلى الأهمية الأول في معظم التطبيقات . ولكثناء من حون AV‏ خبتم 
بصورة خاصة بالأخطاء في اتجاه معين . 


i: 2: ee‏ الاحصائية 
۲۲ كيذ ابا ۽ 


اغ عمية زل إن تأثير الانحياز على دقة تقدير ما يكون مهملا إذا كار 
"PE‏ ز| التقدير . وإذا كانت WU‏ ط Lib‏ 
الانحياز أقل من عشر الانحراف المعياري لهذا nb sam‏ — طريقة pla‏ 
فى التقدير وكان 0.1< 8/0 حيث B‏ القيمة المطلقة للتحيزء الادعاء عندئذ بان 
الآنسياز Y‏ يشل Si Loe‏ ذه الطريقة. وحتى في حالة Blo=0.2‏ . يكون 
الاضطراب في احتمال الخطأ الكلي متواضعا. 


وعند استخدام هذه النتائج ALY‏ من التمييز بين مصدري الانحياز المذكورين 
في بداية هذه الفقرة . ومع انحيازات من النوع الذي يبرز في is‏ اسي يمكن أن 
نحسب بصورة رياضية حدًا أعلى للنسبة Blo‏ . وإذا كانت العينة كبيرة بقدر كاف 
يمكن الاطمئنان إلى أن Blo‏ سوف لا تتجاوز 0.1 . ومع انحيازات ناتجة عن أخطاء في 
القياسات أو عدم استجابة» يكون من المستحيل» على الوجه الآخرء إيجاد حد lef‏ 
مضمون وصغير ل 8/6 . ونناقش هذه UL‏ الشائكة في الفصل الثالث عشر. 


)4-1( متوسط مربعات LI‏ 
كي نقارن تقديرًا غير منحازء أو تقديرين منحازين بمقدارين مختلفين من 
الانحياز» يمكن استخدام قاعدة مفيدة هي متوسط مربعات خطأ التقدير (MSE)‏ 
مقاسًا بدءًا من قيمة المجتمع التى نريد تقديرها فتكتب: 
“[(س MSE(ji) = E(û - p} = E[(û - m)+ (m=‏ 
E(ji—m)?+2(m—)E(a—m)+(m—-p)”‏ = 
(variance of jt) + (bias)‏ = 
(الانحیاز) + (تباين م ) = 


واستخدام ال MSE‏ كقاعدة لدقة we jade‏ إلى اعتبار تقديرين ها 


ees ERE‏ وهذا ليس صحيبًا LE‏ باعتبار أن التوزيعين 
التكراريين لخطأين (Ho)‏ مختلفين في [geome‏ سوف لا يتطابقان من أجل التقديرين 


مقدمة yy‏ 
إذا اختلفا في مقدار انحيازهما. إلا أن )1953( Hansen; Hurwitz & Madow‏ ¢ بيّنوا أنه 


إذا كان dil Blo‏ من حوالي النصف Of‏ توزيعيٰ التكرار يتطابقان تقريبًا فيا يتعلق 


بالقيم المطلقة لخطأين اس-ير| من حجمين مختلفين. ويوضح الجدول ۲-١‏ هذه 
النتيجة . 


IVMSE, 1.96VMS E and 2.5% VMS E $3 جدول )1-1( احتمال خطأ مطلق أكبر أو‎ 


الاحتمال 








Bio 1 VMSE 1.96” MSE. 2.576 V MSE 
0 0.317 0.0500 0.0100 
0.2 0.317 0.0499 0.0100 
0.4 0.319 0.0495 0.0095 
0.6 0.324 0.0479 0.0083 





وحتى إذا كان B/o=0.6‏ » فإن التغيرات في الاحتمالات بالمقارنة مع الاحتمال الموافق 
للحالة Blo=0‏ هى تغبرات طفيفة . 


عادة عن إحكام تقدير بدلا من دقة تقدير. فالدقة تشير إلى حجم الانحراف عن 
التوسط الصحيح ء » بينها يشير الإحكام إلى حجم الانحراف عن المتوسط m‏ الناتج 
عن تطبيق أسلوب المعاينة نفسه بصورة متكررة . 


تمارين 
)1-1( لنفرض أنك تستخدم المعاينة لتقدير العدد الإجالي للكلات في AS‏ 
يحوي توضيحات . 
Ste US deg Ja (1)‏ في تعريفا اجتنم ؟ 
(ب) ما هي الحجج المؤيدة والمضادة لاعتبار: )1( الصفحة» (Y)‏ السطن 
كوحدة معاينة؟ 


Ava ý‏ المعايئية yi‏ عضائية 


(١-؟)‏ ستاأخذ He‏ من قائمة من الاسهاء المسجلة على بطاقات (اسم في كل 
بطاقة) مرقمة على التسلسل في إضبارة. ولكل اسم الفرصة نفسها في أن يسحب في 
العينة. ما هي المشكلات التي Les‏ في الحالات العامة التالية؟ 
)١(‏ بعض الأسماء لا تنتمي إلى المجتمع المدف. علا OL‏ هذه الحقيقة لا يمكن التأكر 
(ب) بعض الأسماء تظهر على أكثر من بطاقة. وجميع البطاقات التي تحمل الاسم نفسه 
ها أرقام متسلسلة وبالتالي تظهر بعضها إلى جانب بعض في الإضبارة . 
)=( بعض ele‏ تظهر على أكثر من بطاقة والبطاقات التي تحمل الاسم نفسه مبعثرة 
ضمن الإضبارة . 


)-١(‏ تشكل مسألة إيجاد إطار كامل يسمح بسحب العيّنة عقبة في الغالب. 
ما هي أنواع الإطارات التي يمكن تجربتها في المسوح التالية؟ وهل هذه الإطارات أية 
نقاط ضعف خطيرة؟ 

. مسح للمخازن التي تبيع حقائب سفر في مدينة كبيرة‎ )١( 

(ب) مسح لأنواع المواد التي تركها أصحابها في قطارات الأنفاق أو الحافلات العامة . 
(ج) مسح للأشخاص الذي لدغتهم الثعابين في العام الماضي . 

(د) مسح لتقدير عدد الساعات الأسبوعية التي يقضيها أفراد أسرة في مشاهدة التلفاز. 


)1-£( دليل مدينة عمره أربع سنوات ويتضمن العناوين مرتبة على طول كل 
شارع؛ كما يعطي أسماء الأشخاص الذين يعيشون في كل عنوان. يراد إجراء مسح 
للأشخاص في المدينة, يجري بطريقة المقابلة, ما هي نواقص هذا الإطار؟ هل يمكن 
معالجة هذه النواقص من قبل العدّادين خلال قيامهم بعملهم الميداني؟ عند 
استخدامك للدليل. هل تسحب قائمة من العناوين (أمكنة السكن) أم قائمة من 
الأشخاص؟ 


)\-0( عند تقدير القيمة الفعلية للبنود الصغيرة في مستودعات شركة كبيرة 


Yo نقدسة‎ 


بطريقة العينة » La‏ القيمة الفعلية إلى القيمة الدفترية لكل البنود في العيّئة . ووجدنا 
أن نسبة القيمة الفعلية إلى القيمة المسبجّلة في العيّنة كلها كانت 1.021 » وهذا التقدير 
يتورع طبيعيًا بانحراف معياري 0.0082 إذا كانت القيمة الدفترية للمخزون المراد 
تقدير قيمته الفعلية هي 80,000 $ » فاحسب 95% حدود ثقة للقيمة الفعلية . 


[eS (1-1)‏ ما نتعامل مع بيان إحصائي ES‏ مع أنها تبدو للوهلة الأولى 
وكأنها par‏ شامل. ويجد صاحب موقف للسيارات ضالة العمل في أيام الأحد 
صباحًا. وبعد ستة وعشرين يوم «أحد» من العمل كان متوسط ما تسلمه صباح الأحد 
هو 10 $ بالضبط . والخطأ المعياري لهذا الرقم. محسوبًا من LG‏ بين أسبوع واخر 
هو 51.22 . ويتقاضى الحارس 7 5 كل أحد. ويرحب المالك بترك الموقف مفتوحا 
للسيارات صباح الأحد إذا كان توقع ربحه في المستقبل يبلغ ال 5 5 كل صباح أحد . 
ما معامل الثقة الاحتتالية Ob‏ معدّل ربحه على المدى الطويل سيكون 5 5 على الأقل؟ 
ما الفرضيات التي يجب وضعها للإجابة عن هذا السؤال؟ 


CIVMSE ماذا يحدث لاحتهلات تجاوز‎ (Y-1) في الجدول‎ )۷-١( 
أي‎ LENWI إلى‎ Blo عندما ينتهي‎ » 2.576VMSEs 1.96 VMS E 
pel غم اتجاهات‎ ltl بکامله ناشئًا عن الانحياز؟ هل تتفق‎ MSE عندما يكون ال‎ 
من 0 إلى 0.6 ؟‎ Blo قيمة‎ pas عندما‎ )۲-١( الملحوظة في االجدول‎ 


(۸-۱) عندما يكون Lay pe‏ مقارنة تقديرين ALE‏ فيه التوزيعان 
التكراريان للخطأين Am)‏ . يمكن أحياناء وني مسائل متخصصة » حساب الخسارة 
الناتجة عن خطأ (س-ث) مهما كان حجمه. ويكون التقدير الأفضل هو التقدير الذي 
يؤدي إلى أقل قيمة لتوقع الخسارة. مع ثبات جميع العوامل الأخرى . بين أنه إذا كانت 
الخسارة دالة تربيعية في الخطأ. أي من النوع MAU)‏ > فينبغي اختيار التقدير الذي 
يحقق أصغر متوسط مربع الخطا. 


CD greed) 


المعاينة العشوائية البسيطة 


)١1-7(‏ المعاينة العشوائيّة البسيطة 

المعاينة العشوائية البسيطة هى طريقة لاختيار ‏ وحدة من بين N‏ وحدة بحيث 
يكون لكل من العينات ال ©, الممكنة الفرصة نفسها في أن تكون هي العينة 
المسحوية . وعمليًا تسحب العينة العشوائية البسيطة وحدة فوحدة . ois‏ الوحدات في 
المجتمع من 1 إلى N‏ . وعندئذ نسحب سلسلة من الأعداد العشوائية بين 1 و ٠۸‏ إما 
بوساطة جدول للأعداد العشوائية أو بوساطة برنامج على الحاسب الآلي ينتج مثل هذا 
الجدول. وعند كل سحب يجب أن تعطي الطريقة المستخدمة فرصة الاختيار نفسها 
st‏ عدد من المجتمع م جر سحبه بعد . والوحدات الي تعمل هذه الأعداد ال n‏ 
تشكل RS‏ ومن السهل التحقق من أن جميع العيّنات ال ,©, المتميزة التي اختيرت 
ody‏ الطريقة تتمتع تع بالفرصة نفسها. iol‏ عينة متميزة واحدة. أي مجموعة من n‏ 
وحدة محددة . فاحتال اختيار واحدة من هذه الوحدات في السحب الأول هو ۸/۸ . 
ds‏ السحب الثاني نجد أن احتمال سحب إحدى الوحدات ال nl‏ الباقية هو 
(1(/)۸-1-) » وهلم جرًا. وبالتالي فإن احتمال اختيار تلك الوحدات المحددة 
ال م خلال سحا هو: 


A d |‏ د 
N (N-1) (N-2). (N-n+) (N)! 6 (2.1)‏ 





[Ey‏ أننا نخرج من المجتمع الرقم الذي يجري سحبه وذلك في كل عمليات 

السحب اللاحقة فتدعى هذه الطريقة أيضًا المعاينة بدون إعادة. والمعاينة العشوائية 

مع الإعادة في متناول اليد UL‏ عند كل سحب يعطى كل رقم من الأرقام GNI‏ 
Yy‏ 


YA 


ال jae‏ أن يكن هو الرقم BND LANG rl‏ عن ترز 
لمجتمع j‏ العلاقات الخاصة بالتباينات وتقدير تباينات التقديرات. 3 
سحب أي رقم. و 0 ` sell § bs‏ . 
نحسبها من العينة غالبا ما تكون في المعايئة مع الإعادة أبسط منها في المعاينة بدون 
Zulli ATE ae p‏ الإعادة في خطط المعاينة الأكثر تعقيدًا. 
عي ل yee AST i ia?‏ 
وكا يبدو للوهلة الأولى OP‏ شمول i i , aJl‏ 
المنطق . 
(Y-Y)‏ اختيار ts‏ عشوائية بسيطة 
جداول الأعداد العشوائية هي جداول من الأرقام ...,0,1,2. وعند كل 
سحب» يكون لكل رقم من هذه الأرقام الفرصة نفسها في أن يكون الرقم المسحوب. 
ومن بين الجداول الأكثر انتشارًا نجد تلك التي نشرتها )1955( Rand Corporation‏ 
بعليو ن رقم - وتلك التي نشرها Kendall & Smith‏ )1938( -100,000 رقم . ويتوافر 
العديد من الجداول. كثير منها في الكتب المدرسية الإحصائية. ويعرض الجدول 
af (1-7)‏ رقم عشوائي للتوضيح + وهو من Snedecor & Cochran‏ )1979( . 
وعند استخدام هذه الجداول. لاختيار عينة عشوائية بسيطة op e‏ الخطوة الأول 

هي ترقيم الوحدات في المجتمع من 1 إلى ۷ . وإذا كان الرقم الأول من العدد N‏ 
بين 69.99 تكون الطريقة التالية في الاختيار مناسية . لنفرض N=528‏ ونريد n=10‏ , 
نختار ثلائة أعمدة من الجدول (NN)‏ ولتكن مف الأعمدة من 25 إلى 27 . 
ولنستعرض أرقام الأعمدة الثلاثة من الأعلى إلى الاسفل ونختار الأعداد المتميزة العشرة 
الأو J‏ بين 001 و 528 . فنجدها 36 ,509 ,364 ,417 ,348 ,127 ,149 ,186 ,290 ,162 ` 
ومن أجل العددين الأخيرين قفزنا إلى الأعمدة 329109 ays‏ اتان cate‏ کا 
يستحسن تغيير النقطة التي نبدأ عندها في Jaah‏ من عيّنة إلى أخرى . 


ومساوىء هذه الطريقة هي أننا نستخدم الأعداد من ثلاثة أرقام 000 و 9 إلى 
9 . مع أن القفز عن أرقام لا يستهلك الكثير من الوقت . وعندما يكون الرقم الأول 
من العدد HIN‏ من 5 فقد يبقى البعض يفضل استخدام هذه الطريقة إذا كان 
(aon‏ وكان جدول الأرقام العشوائية المتوافر كبيرا . 


المعاينة العشوائية البسيطة v4‏ 


جدول (1-7). ألف رقم عشوائي 


ال ا O‏ ا ل se‏ 


0004 0509 10-14 15-19 20-24 25-29 30-34 35-39 40-44 45-49 





00 $4463 22662 65905 70639 79365 67382 29085 69831 47058 08186 


01 15389 85205 18850 39226 42249 90669 96325 23248 0953 20927 
02 85941 40756 82414 02015 13858 78030 16269 65978 0 0 
03 61149 69440 11286 88218 58925 03638 5286% 62733 3345 


04 05219 81619 10651 67079 92511 59888 84502 72095 83463 77 


05 41417 98326 87719 92294 46614 50948 64886 20002 97365 30976 
06 28357 94070 20652 35774 16249 75019 21145 05217 47286 76305 
07 17783 00015 10806 83091 91530 36466 39981 62481 49177 75779 
08 40950 84820 29881 85966 62800 70326 84740 62660 77379 90279 
09 82995 64157 66164 41180 10089 41757 78258 96488 88629 37231 


10 96754 17676 55659 44105 47361 34833 86679 23930 53249 27083 


11 34357 88040 53364 71726 45690 66334 60332 22554 90600 71113 
12 06318 37403 49927 57715 50423 67372 63116 48888 21505 80182 
13 62111 52820 07243 79931 89292 84767 85693 73947 22278 11551 
14 47534 09243 67879 00544 23410 12740 02540 54440 32949 13491 
15 98614 75993 84460 62846 59844 14922 48730 73443 48167 34770 
16 24856 03648 44898 09351 98795 18644 39765 71058 90368 44104 


17 96887 12479 80621 66223 86085 78285 02432 53342 42846 94771 
18 90801 21472 42815 77408 37390 76766 52615 32141 30268 18106 
19 55165 77312 83666 36026 28420 70219 81369 41943 47366 41067 





ومن أجل 77-128 » See‏ هناك طريقة ثانية سهلة التطبيق وفرص رفض الأرقام 
فيها أقل وهي كا يل : في سلسلة الأعداد ذات الثلاثة أرقام» نطرح 200 من جميع 
الأعداد بين 201 و 400 < ونطرح 400 من جميع الأعداد بين 401 و 600 . ونطرح 600 من 
جميع الأعداد بين 601 و800 » ونطرح 800 من جميع الأعداد بين 801 و 999 c‏ 
وبالطبع 000 من جميع الأعداد بين 000 و 200 . وكل GL‏ أكبر من 129 بالإضافة إلى 
الأعداد 000 < 200 وهلم جرًا ترفض . وباستخدام الأعمدة 05 إلى 07في الجدول )١-۲(‏ 
نجد 16,94,7,52,26 ,48 ,41 ,80 ,128 و92 . ويتطلب السحب خمسة عشر عددًا PH‏ 
الأرقام في حالة 0-10 . وني هذه العينة نجد أن نسبة الرفض 
5/15=33% قر يبة من احتمال الرفض 72/200=36% في هذه الطريقة . وعند استخدام 
هذه الطريقة في حالة عدد N‏ مشل 384 e‏ نلاحظ أننا نطرح 400 من عدد 
بين 401 و 800 , إلا أننا بصورة الية نرفض جميع الأعداد التي هي أكير من 


P.‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


800 ` وطرح 800 من أصداذ بين 801 7 25999 يعطي ker!‏ قول del‏ راق : 
1 و 199 عا يعطيه لبواق بين 200 و 384 . 


Ue,‏ ما نفضل Éb‏ أخرى على طريقة المعايئة العشوائية البسيطة وذلك عل 
أساس من السهولة أو زيادة الإحكام . وأفضل ما تخدمه المعاينة العشوائية البسيطة هو 
أنها تشكل مدخلا إلى نظرية المعاينة . 


(Y-Y) l‏ تعاريف ورموز 
نتخذ قرارنا في مسح عيّنة حول الخواص التي dyla‏ في كل وحدة من 
ودام المعاينة التي تضمنتها ASI‏ قياسها ثم تسجيل نتيجة القياس . وسنشير إلى 
هذه الخواص كصفات مميزة. أولمزيد من التبسيط. كمفردات . 


jay‏ للقيم الموافقة لمفردة محددة وهي التي نحصل عليها من الوحدات ال ١‏ التى 
تشكل المجتمع بالرموز برل... ر« . ورمز للقيم الموافقة بوحدات العيّنة بالرموز 
TES A mE‏ إذا رغبنا في الإشارة إلى عنصر نموذجي من العيّنة فنكتب 
(i=1,2,...,m)y,‏ 

ولنلاحظ أن العينة سوف MEY‏ من الوحدات ال : الأولى من المجتمع» باستثناء 
الحادثة التي of Ga‏ نحصل عليها كنتيجة للسحب» وهيّ حادثة نادرة mle‏ وإذا 
تذكرنا هذه الملاحظة باستمرار» Ob‏ خبرتي تفيد بأنه سوف لا يكون هناك أي التباس . 


وسنشير إلى الصفات المميزة لمجتمع بأحرف كبيرة» وبأحرف صغيرة لتلك 
المتعلقة بالعينة . ولكل من المجاميع والمتوسطات لدينا التعاريف التالية : 
العيّنة المجتمع 


| N ١ 
لجموع‎ Y=} y > يرلا + ۰ ۰۰+ يز + ير‎ Ly > يبرج وير‎ +٠٠ برج‎ 





Èy pontin En‏ رة :للم المتوسط 


n n 
ب‎ ee 


20 


المعاينة العشوائية البسيطة YA‏ 


ومع Lil‏ نقوم بالمعاينة للعديد من الأهداف إلا أن الاهتام يتركز في معظم 
الأحيان على أربع صفات مميزة للمجتمع . 


. (مثلاء معدّل عدد الأطفال في المدرسة الواحدة)‎ Y= المتوسط‎ - ١ 
. المجموع = ۲ (مثلاء مجموع عدد فدادين القمح في المنطقة)‎ - Y 
R=YIX=YIX نسبة جموعين أو متوسطين‎ - ۳ 
. (مثلاً نسبة الممتلكات المنقولة إلى الممتلكات الكلية في مجموعة من الأسر)‎ 
نسبة الوخدات التي تقع ضمن صنف معين (مثلاء نسبة الناس الذين‎ - ٤ 
. يمتلكون أستانا صناعيةم‎ 


ونناقش في هذا الفصل تقدير الكميات الشلاث الأولى . ويستخدم الرمز 
۸ للدلالة على تقدير حصلنا عليه من العيّنة لإحدى الصفات المميزة للمجتمع» وفي 
هذا الفصل سنأخذ بعين الاعتبار أبسط أنواع التقديرات . 
aall‏ 
متوسط =j-‏ ۲ متوسط المجتمع 
P=NV=NEy/n‏ ۲ المجموع الكلي للمجتمع 
د رع - جر - م R‏ النسبة في المجتمع 


وني ¥ يدعى العامل N/a‏ الذي نضربه بمجموع العيّنة أحياناء عامل التوسع. 
أو عامل النبوض › أو عامل التضخم . وعكسه n/N‏ هو بالطبع نسبة حجم العينة إلى 
حجما لمجتمع . ويدعى كسر المعاينة ونرمز له با حرف / . 


(tY)‏ خواص التقديرات 
تعتمد دقة أي تقدير نقوم به من العينة على الطريقة التي نحسب فيها هذا 
التقدير من البيان الإحصائي ila‏ وعلى das‏ المعاينة . ونكتب أحيانا للاختصار 
«دقة متوسط العيّنة» أو «دقة المعاينة العشوائية البسيطة». دون أن نذكر على وجه 


ry‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


التمعديد العامل الأساسى الآخر. ونأمل أن يجري ذلك فقط في أمثلة يتضح فيها من 
السياق ما هو العامل المحذوف . وعند دراسة UI‏ علاقة نقدمها يجب أن يتأكد القارىء 
5 نه بعرف طريقة المعاينة وطريقة التقدير اللتين وضعت العلاقة من أجلهم . 


ولي هذا الكتاب» سنقول إن طريقة المعاينة متسقة إذا أصبح التقدير مساويا 
UL‏ للفيمة المقدّرة من المجتمع وذلك عندما تصبح N=n‏ أي عندما تتألف العينة من 
المجتمم بكامله. ومن الواضح أنه في حالة المعاينة العشوائية البسيطة يكون ر 
و N,‏ تقديرين متّسقين لمتوسط المجتمع» ومجموع المجتمع على الترتيب . والاتساق 
خاصة مرغوب فيها للتقديرات . وعلى الوجه الآخر فإن التقدير غير المتسق . ليس عديم 
الفائدة بالضرورة» إذ يمكن أن يعطي دقة مُرضية في OS Ie‏ ” صغيرة بالمقارنة 
مع ۸ . وعل الأغلب Op‏ استخدامه مقصور على مثل هذه الحال. ويعطي 
Madow, Hurwitz & Hansen‏ )1953( و Murthy‏ (1976) تعريفا بديلا للاتساق WE‏ 
لذلك المعطى في الإحصاء التقليدي . فالتقدير يكون متسقا إذا كان احتمال أن يتجاوز 
خطؤه أي قيمة معطاة ينتهي إلى الصفر عندما تصبح العينة كبيرة . والعبارة المضبوطة 
هذا التعريف تحتاج إلى العناية والحذر في خطط المسوح الإحصائية المعقدة . 


وكا رأينا Of‏ طريقة التقدير تكون غير منحازة إذا كان معدّل قيم التقدير محسوبًا 
فرق جميع العيّنات الممكنة ذات الحجم on‏ مساويا GE‏ للقيمة الحقيقية الموافقة 
للمجتمع . ولكي تكون الطريقة غير منحازة فإن هذه النتيجة يجب أن تبقى صحيحة 
في أي aait‏ مقاديره» «إمنتهية» ولأي حجم niie‏ > ولتقصي ما إذا كان بر غير منحاز 
في حالة المعاينة العشوائية البسيطة. نحسب قيمة Y‏ في جيم ال ,© من العيّنات 
Salt‏ ثم نحسب Jia‏ هذه القيم. ويدل الرمز E‏ على عملية حساب المعدّل 
اخذين في الاعتبار جميع العينات الممكنة . 


نظرية (\-Y)‏ 
متوسط العينة لا هو تقدير غير منحاز لمتوسط المجتمع لا . 


المعاينة العشوائية البسيطة 


برهان بالتعريف لدينا : 
Orit) (2.2)‏ اودر 
YONG, n[Ni/ni(N=n)!)‏ 

حيث تمتد إشارة المجموع ا فوق he‏ ال ,© من العيّنات . ولحساب هذا الملجموع 
نبحث عن عدد العيّنات التي تظهر فيها أي قيمة معينة إلا . وحيث إن هناك (1-/8) 
وحدة أخرى متاحة لاستكمال العيّنة وكذلك (5-1) BE‏ أخرى من العيّنة ينبغي شغلها 
فإن عدد Lids‏ التي SF‏ الاهو: 

(N-1)! 
(n—1)\N—n)! 








N-1Cn-1 = (2.3) 
: ومنه‎ 


N-1)! 
L(yityet-: yn) = tat ۰۰+ yy) 


: هذا يعطى‎ of (2.2) وبالاستناد إلى‎ 
8 (N-1)! n'i(N-—n)! 
Éy = EDIN n) nN! (yı +y2 +° °° + yr) 





)2.4( چ _ لملا + :يلا نا _ 
35 3 - 


زم = ۲ هو تقدير غير منحاز لمجموع المجتمع Y‏ . 
وهناك برهان أقل تعقيدًا للنظرية )١-۲(‏ نحصل عليه كما يلي: با أن كل وحدة تظهر 
في عدد متساو من العيّنات فمن الواضح أن : , 


E(y +y,+...+y,)! (2.5)‏ يجب أن يكون مساويًا elad‏ عدد ر (y,ty,+..-FYy)‏ 


ples‏ الضرب يجب أن يكون N‏ باعتبار أن العبارة الأولى فيها «حدًا بين تحوى 
العبارة الثانية N‏ حدًا. ويقود هذا إلى النتيجة المطلوبة . 


rt‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


OWL (0-7)‏ التقديرات 
نعرف عادة تباين JY,‏ مجتمع منته بالعلاقة : 





N 
a (2.6) 
e 
(N-1) وسنصطلح على تقديم النتائج بدلالة عبارة مختلفة قليلاً يكون فيها المقام‎ 
-isto . N بدلا من‎ 
5 ( 
yi7 
4 (2.7) 
ra N-1 


ويستخدم هذا الشكل الاصطلاحي للتباين من قبل أولئك الذين يعالحون نظرية 
المعاينة مستخدمين تحليل التباين. وفائدته هي أن معظم النتائج تأخذ SKE‏ أبسط 
بقليل. وتبقى النتائج نفسها عند استخدام أي من المصطلحين شريطة الثبات على 
استخدام الرمز نفسه . 

وندرس الآن تباين ر ونعني EQ-YY lir‏ محسوبًا من كل ال ,كبر من العينات 
الممكنة . 


نظرية (Y-Y)‏ 
تباين المتوسط ر لعينة عشوائية بسيطة هو: 


S° (N- 5 
voeg- P-E AS 4 2.8) 


حيث fenIN‏ كسر المعاينة . 


برهان 


-+(n- ¥) (2.9)‏ +--+ ولا حيبر) + للا (yı‏ > ولا n(¥—‏ 


المعاينة العشوائية البسيطة 
وبالاستناد إلى حجة التناظر Lele‏ كا استخدمناها في العلاقة (2.5) لجد أن : 
Eliyir YY +: +(yn— P= IO, FY +n- FY] 10)‏ 
Laat Am |S‏ أن ١‏ 
PO” Ð)‏ رز + °° El- Hy- H +y- Hy- Pt‏ 
Hor- Py- +0: - P= Y)‏ م 


++ (y-7 PON 7 P) (2.11) 





وفي المعادلة (2.11) تمتد مجاميع الجداءات فوق جميع الأزواج من الوحدات في العينة 
والمجتمى 5 على الترتيب . ETs‏ الجموع على n(n- 1)/2 jlo‏ من الحدود. وعلى 
اليمين 1(/2- N)‏ حدًا. 


لنربع الآن )9 .2( ولنحسب معدّها فوق جميع العينات العشوائية 
وباستخدام QW)‏ و (2.11) نحصل عل : 


د weg- Pto- -+n‏ 
Hya- 82+٠٠ +On- Dox- ni}‏ - 22 , 
وبإتهام المربعات 0 لكثب : 
P7‏ +--+ - رن( لسك ) أ - ترص neg-‏ 
ا 
وينعدم الحد الثاني داخل القوس المربع باعتبار أن مجمكوع ,ريساوي 8/7 . 
وبقسمة الطرفين على *” نجد : 


(= تراج‎ = io pE 


m nN(N-1) i= n N 


Pr‏ تقنية المعاينة الإحصائية 
وهو المطلوب . 


١ نتيحة‎ 


=—=V(N-n)/N=—=V1-f -f (2.12)‏ ره 
Van dn‏ 
نت > y o‏ 


gî“ NS Wan) NS )2.13(‏ يمر 
V(Y)=E(Y- Y} = E ee A‏ 


نتيجة ۳ 


N A/N- WTF (2.14)‏ يم 
Vn Vn‏ 


)5-1١١(‏ التصحيح J‏ حالة pect‏ متته 

من المعروف جيدًا أن تباين متوسط عيّنة عشوائية حجمها « من مجتمع 

لانهائي هو Fin‏ والتغيير الوحيد في هذه النتيجة عندما يكون المجتمع منتهيا 
هو إدخال العامل الإإضافي (N-IN‏ . والعاملان /3/(-/3) في حالة التباين» 
GV (Nn) IN‏ حالة الخطأ المعياري obis‏ عاملي التصحيح لمجتمع منته 
رت م م). ويُكتبان بمقام (۸-1) بدلا من N‏ من قبل USI‏ الذين يقدمون النتائج 
بدلالة ه . وهذان العاملان قريبان من الواحد شريطة أن يبقى كسر المعايئة 
n/N‏ منخفضاء وهكذا فإنه لا يوجد لحجم المجتمع أي تأثير مباشر على الخطأ المعياري 
لتوسط العيّنة. وعلى سبيل JL‏ إذا كانت S‏ نفسها في المجتمعينء فإن عيّنة 
حجمها 500 من مجتمع مؤلف من 200,000 تعطي تقديرًا لمتوسط المجتمع e‏ دقته تقريباء 


المعاينة العشوائية البسيطة ۴۷ 


هي الدقة نفسها لتقدير عيّنة حجمها 500 من مجتمع من 10,000 . وغالبًا ما Jg‏ 
الأشخاص غير الملمين بالمعاينة صعوبة كبيرة في تصديق مثل هذه النتيجة» وني الحقيقة 
تبدو هذه النتيجة مدهشة. وبالنسبة لهم يبدو واضحًا بالبداهة أنه إذا حصلنا على 
معلومات تتعلق بجزء صغير Wer‏ من المجتمع فقط» فإنه لا يمكن أن يكون متوسط 
العينة دقيقا . ومن المفيد للقارىء أن يناقش لنفسه السبب الذي يجعل وجهة النظر هذه 
خاطئة . 


وني التطبيقات يمكن إهمال ال(ت م م) حيثما لا يتجاوز كسر المعاينة 5 BUL‏ 
ولغايات عديدة. حتى إذا كان عاليًا حتى العشرة بالماثة . وتأثير تجاهل التصحيح هو 
المبالغة في تقدير الخطأ المعياري للتقدير لا . 

ولا نحتاج إلى النظرية التالية» وهي تعميم للنظرية (Y-Y)‏ في المناقشات التي 
يحويها هذا الفصل. ولكننا نبرهنها هنا لاستخدامها lad‏ بعد. 


نظرية (Y-Y)‏ 
إذا کان Oax, oY,‏ من المتغيرات معرّفافي كل وحدة في المجتمع. 
yy‏ × هما المتوسطان الموافقان لعينة عشوائية بسيطة حجمها on‏ فعندئذ يكون 





التغاير: 
Èo - Y)(x; — X) (2.15)‏ س E(J- Y)\(-X)= a‏ 


J,‏ هذه النظرية إلى تلك في (Y-Y)‏ إذا بقيت قيم المتغيرين ,«رء iix,‏ في كل 


وحدة. 


برهان 
لنطبق النظرية (Y-Y)‏ على +x, pall‏ برها . فمتوسط المجتمع ل داهو 
U=y+x‏ . وتعطي النظرية (VAY)‏ 


PA‏ تق ة المعاينة الإحصائيه 


N-n 1 N a‏ و ت 
_fn2‏ حت ——= E(a— U)?‏ 
N-1 g U)‏ 





nN 
أى أن‎ 
9 9 N- 7 1 
E- نهر جم + رط‎ - PL © ب جرع - بو‎ (210) 


بنشر المربّعين في JS‏ الطرفين » نجد بالاستناد إلى النظرية (YoY)‏ أن : 
2_N-n 1 N _H‏ 7 __- 
)27 ير YY = ON‏ قاط 
وهناك علاقة WL‏ ل ”(-)£ . وهكذا GÉ‏ الحدود المتساوية فى طرف المعادلة 
)2.16( . والمطلوب في النظرية. أي المعادلة (2.15) » ينتج من الحدود الجدائية فى 
الطرفين . | 


(Y-Y)‏ تقدير الخطأ المعياري من العيّنة 
ستخدم عادة. العلاقتين الموافقتين للخطأ المعياري لكل من تقدير متوسط 
at ot ails a‏ لغايات ثلاث هي : (1) مقارنة الدقة الناتجة عن المعاينة 
كران اسيل مع تلك الناتجة عن طرق أخرى في المعاينة» )2( تقدير حجم العينة 
a A‏ جه : p.‏ مع بتخططه و(3)تقدير الدقة الفعلية التي بلغناها في مسح 
GA IN TG‏ بين iS com‏ وو غر معروف في Si‏ 
a‏ كن tO‏ من البيانات الإلحصاية في tayali a‏ لقا 


نظرية )٤-۲(‏ 
في حالة عينة عشوائية بسيطة يكون : 
7( )2 
1 


سے 2 


sS n-1 


المعابنة العشوائية ilapi‏ ۳۹ 


تقديرًا غير منحاز ل 





+ 2 
L- 7 
57 =- 
N-1 
ula y 
: يمكن كتابة‎ 
= — 3 قت‎ DF (2.17) 


والآن isti‏ المعدّل فوق جميع kil‏ العشوائية البسيطة التي حجمها 1 . وبالاستناد 
إلى حجة التناظر ذاتها المستخدمة في النظرية (Y-Y)‏ نجد : 


TA N = ad 
fiom] fo- ps 
(Y-Y) وبالاضافة إلى ذلك نجد من النظرية‎ S وذلك من تعريف‎ 


E[n(y - د - [*(ظ‎ ng? 


: وبالتالي‎ 
S$? 

El) = NIN - D=(N=n)]= 5* (2.19) 

i a نتيجة‎ 

التقديران غير المنحازين لتباينى ( ر ر 

v(9) )رو‎ E د‎ 
n N = (1-0 (2.20) 
و» (2 )ن‎ 2 Nis’ N-n\_N’s? 

e N مك‎ )2.21( 


La‏ المعاينة yi‏ عضالية 


4 
ict,‏ في حالة الأخطاء المعيارية : 


per ane‏ ا 
TN, sp zt (2.22)‏ 


s 


Gy iiih ;‏ معظم التطبيقات العملية يكوز 
وهذان التقديران منحازان بصورة طفيفة : ولي معظم التطبيقات العملية يكون 
الانحياز غير مهم . . 50000 | 
وينبغي أن يلاحظ القارىء الرموز المستخدمة CWS‏ التقديرات الفعلي منها 
والمقدّر وهكذا نكتب من أجل لإ : 
”ره = oul VG)‏ فعلي 
وک = (تز)ن تباين مقدّر 


(A - Y)‏ حدود الثقة 
نفرض عادة أن التقديرين ‏ ولا يتوزعان طبيعيًا حول قيم المجتمع الموافقة . 
ونناقش في الفقرة )٠١-۲(‏ أسباب وافاق مثل هذا الفرض . وإذا كان هذا الفرض EU‏ 
فإن حدود الثقة الدنيا والعليا لمتوسط المجتمع ومجموعه تكون كما يلي : 


المتوسط 
)2.23( _ 1 + ودر Y, apea‏ 
tNs‏ 
V1- (2.24)‏ + قلا - رلا AET,‏ 


NJ‏ > رلا 
alaaa 2S‏ | 


Jel (%) 050 80 90 95 99‏ الثقة 
t 0.67 1.28 1.64 1.96 2.58‏ 


وإذا pan‏ العيّنة أقل من 50 فيمكن الحصول على قيم ' الموافقة من جدول توزيع 
ستيوانت et Dg‏ من ال chy‏ وهي درجات الحرية الموافقة لتقدير 


المعاينة العشوائية البسيطة ti‏ 


الاين أو يكون استخدام التوزيع ؛ مشروعًا UL‏ فقط عندما تتبع الملاحظات 
برنفسها التوزيع الطبيعي » ويكون حجم المجتمع YN‏ نهائيًا. وليس للحيدان المعتدل 
عن التوزيع الطبيعي تأثير كبير في النتائج . ونحتاج إلى طرق خاصة في حالة عيّنات 
صغيرة وتوزيعات بعيدة عن التناظر (شديدة الالتواء) . 


مثال 

جعت تواقيع عريضة على 676 صفحة ورق . وكل صفحة تتسع ل 42 توقيعا. 
ولكن عددًا أصغر من التواقيع جمع على العديد من هذه الصفحات . وقد أحصينا عدد 
التواقيع في كل صفحة من صفحات عينة عشوائية حجمها 50-(عيّنة مؤلفة من حوالي 
7بالمائة من المجتمع). وكانت النتائج كا هو مبين في الجدول (NAN)‏ 

قدّر العدد الكلي للتواقيع في العريضة» وضع 80% حدود ثقة هذا التقدير. 


وحدة المعاينة هي الصفحة, والملاحظات ,رهي أعداد التواقيع في كل صفحة . 
las‏ أن حوالي نصف عدد صفحات العينة يحوي العدد الأعظم من التواقيع › 
أي 42 . فقد قدمنا البيان الإحصائي على شكل جدول NSU‏ ونلاحظ أن التوزيع 
يبدو وكأنه في الأصل بعيد عن كونه طبيعياء فأكبر تكرار يقع من أجل القيمة الأكبر 
لببر. ومع ذلك فهناك أسباب للاعتقادء استنادا للخيرة العملية.» Ob‏ متوسطات 
العيّنات التي حجمها 50 تتوزع تقريبًا وفق التوزيع الطبيعي . = 

acne 


n=>Lf,=50, y=} fy, = 1471, ¥ fiy? = 54,497 


ومنه يكون تقدير مجموع عدد التواقيع 


a 676)(1471 
Y = Ny _ 60471 19,888 


ides? وبحساب تباين العينة‎ 
2_1 ا‎ 1 2 
s = hn 9) = [Er Ee ] 
mew 
50 


r | 
= | 54 55 = 
25154497 229.0 


tY‏ تفية المعابة الإحصائب 


ons 1.28)(67 wi-ot 
19,888 + VI fm 19,888 a S7615. 137/1 -0.0740 
ú 50 


وهذا يعطى 80% حدود a‏ 18107 و 21669 . وعند القيام LJL‏ الكامل تين أن العدد 


الكل هوي الحقيقة 21045 توقيعا. 
جدول (۲-۲) النعائج في عينة من 0 من صفحات العريضة: الاعدد 
التواقيع ‏ « التكرار . 
15 16 19 23 27 29 32 36 41 42 إلا 
1 1 23 





)4-1( طريقة بديلة للرهان 
افترح )1944( Cornfield‏ طريقة لرهان النتائج الرئيسة في المعاينة العشوائية 
البسيطة بدون iale)‏ وهي طريقة ESE‏ من استخدام النتائج المتعارف عليها في نظرية 
المجتمعات اللانائية . ليكن Ciana,‏ عشوائيًا يأخذ القيمة 1 إذا كانت الوحدة 
¡ ضمن العيّنة والقيمة 0 فيا عدا ذلك . فيمكن كتابة متوسط العينة بر على الصيغة 


aa es 
yar Lay (2.25) 
في هذه‎ ea المح ع فوق جميع الوحدات ال 2 في المجتمع . والمقادير‎ ENTR 
. ال ,رهي جموعه من الأعداد المثبتة‎ ls العبارة. هى متغئرات عشوائية‎ 
ومن الواضح أ‎ 
= aes = = Pain 
Pr (a, = 1) N Pr (a, = 0) =1 N 
ومنه‎ P=n/N »يتوزع كمتغير ثنائي مع تكرار واحد. حيث‎ Of وهكذا‎ 
n n n 
E(a,)= P= Ș Via,) = PO = (1-2) (2.26) 


iY ab JI المعاينة العشوائية‎ 


Balog, a, إلى تغاير ,»وره . والجداء‎ | Lal نحتاج‎ VO) sLey, 
, ويساوي الصفر فيها عدا ذللك‎ ELl ضمن‎ j والوحدة‎ i إذا كانت كل من الوحدة‎ 1 
ACE DYIN(NGL) احتمال أن تتضمن العينة وحدتين معينتين هو‎ of ونرى بسهولة‎ 
Cov(aa)=E(aa)—E(a )E(a) وبالتالي‎ 


Sar SN G -RT 5 E N 


وبتطبيق هذه الطريقة لإيجاد VO)‏ نجد من )2.25( 





1 
n 


V(¥)= [È Z yi V(a,)+2 Èw Cov (aa; 0 (2.28) 


-1_ 
wen ” N- A (2.29)‏ 
وذلك باستخدام (2.26) و )2.27( . وبالإتمام إلى مربع 0 نجد أن 


na | 1 
vi) = 1) sy sa y?) (2.30) 





E داس‎ (1-s 
ANDI = رت‎ )2.31( 


وتقدم هذه الطريقة براهين سهلة للنظريتين (2.3) و(2.4) . ويمكن استخدامها لإيجاد 
عزوم أعلى لتوزيع y‏ »> وهناك طريقة أقوى بالنسبة هذا الغرض. توصل 
إليها Tukey‏ )1950( مع تطوير إضافي قام به Wishart‏ )1952( . 


)٠١-7(‏ المعاينة العشوائية مع الإعادة 
وينطبق أسلوب مشابه عندما تكون المعاينة مع الإعادة . ds.‏ هله الحالة يمكن 
أن تظهر الوحدة : في العيّنة «.....0,1,2 مرة. ليكن ster,‏ المرات الذي تظهر فيه 
الوحدة ¡ في العيّنة . فعندئذ : 


_ 18 32) 
y“ net (2. 


tt‏ وة + العاينة اللاحصالية 


وبا أن Jism‏ س الو اة I/N yal‏ وذلك غد کل مەس t yet, pak‏ 
وفق التوزيع pi‏ بعدد من CAs Rll‏ يساوي ١‏ واحتمال نجاح p=1/N‏ وبالثالي 


i |‏ 
EF 2-00 5 )2.33(‏ 
وبصورة مشتركة تتبم المنطئراث ,االثوزيع متعدد الحدود. وفي هذا التوزيم : 
Cov (n4) = = N )2.34(‏ 


وباستخدام )2.32( ,)2.33( » جد في حالة معاينة مع الإعادة: 


50 n(N~1) , n] 

V(y)= a د‎ —z 2. 

(f) n ENON 2 YIN ( 35) 
=L Siy P NIS 2.36 
AN الا سر‎ ree a oui 


ومنه يكون VO)‏ في المعايئة بدون إعادة (N-n)/(N-1)‏ مرة فقط من قيمته عند 
المعاينة مع الإعادة. وإذا استخدمنا بدلا من ر المتوسط رر وهو متوسط الوحدات 
المتميزة أو المختلفة في العبلة كتفدير عند المعاينة مع الإعادة. فقد بون 
Murthy‏ (1967) أن الحد السرئيسي في التباين المتوسط ل رر هوه /"كرط -1) مقتفيًا اثر 
بحوث قام بها Khamis, DesRaj‏ )1958( و Gy . (1958) Basu‏ بعض التطبيقات نجد 
أن تكلفة قياس الوحدات D‏ العينة هي المهيمنة بحيث تصبح تكلفة العيّنة 
متناسقة مع عدد الوحدات المنميزة . وفي هذه الحالة يبن Seth‏ )1964( و LN.K. Rao‏ 
(1964) أنه من أجل معدّل نكلفة معطى يكون VO)‏ في المعاينة مع الإعادة. كما برهنا النتيجة 
العم وهي أنه ا كان (5/6/ل(:/س ين « حي ب هو عدد الرحدات المتميزة 
في العينة و(۷)/دالة في ov‏ فسدئل يكون VOVO)‏ (شريطة أن يكون 


دلا > . وهذا الشرط Git‏ تقريبًا J‏ جميع المجتمعات التي نواجهها لي orl‏ 
الإاحصائية . 


المعاينة العشوائية البسيطة to‏ 


)١١-۲(‏ تقدير نسبة 

كديرا ما تكون الكمية التي نريد تقديرها من عينة عشوائية بسيطة هي نسبة 
منغبّرين يتغير لاما من وحدة إلى أخرى . . ففي المسوح الإحصائية المنزلية نذكر كأمثلة 
متوسط عدد ÍN‏ لكل ذكر بالغ » متوسط مصاريف أدوات التجميل لكل أنثى 
بالغة» ومتوسط عدد الساعات الأسبوعية المنقضية في مشاهدة التلفاز لكل طفل بين 
العاشرة والخامسة عشرة من العمر. ولکي نقدر المفردة الأولى من هذه المفردات. يمكن 
ol‏ نسجل من أجل المنزل /(,...,1,2-) عدد البالغين الذكور ,×الذين يعيشون فيه 
والعدد الكل من البلّات التي يملكونها ,/ر. ويكون متوسط المجتمع الذي نريد تقديره 
خر 
Èy‏ العدد الكلي من البزّات 
)2.37( = 


بر ج العدد الكل من الذكور PAIN‏ 


وتقدير العينة الموافق هو 


al ie (2.38) 


وكثيرا ما تقع أمثلة من هذا النوع عندما تتألف وحدة المعاينة (المنزل) من مجموعة 

أ جملة من العناصر (الذكور البالغون)ء وينصب bleal‏ في المجتمع على المتوسط لكل 

عنصر. وتظهر النسب J Lat‏ العديد من التطبيقات الأخرى. i eed‏ قروض 

البناء إلى مجموع القروض في مصرف, أو نسبة فدادين القمح إلى العدد الكلي من 
الفدادين في مزرعة . 


gel‏ الل حي اك alters FPS‏ كليم 
es‏ ا س NNE:‏ 


£1 تقنية المعاينة الإحصائية 


in esl ا النتيجة‎ 07 caret أن‎ JiR توزيع‎ 


نظرية (0-7) 


إذا قيس ey‏ في كل وحدة من عينة عشوائية بسيطة حجمها on‏ نفترضه كيا 
بالعلاقة 
م 1 9 
vit) = A (2.39)‏ = معدي 


حيث ×/۸=۲ هي نسبة متوسطي المجتمع و FENIN‏ 


برهان 





)2.40( 


وإذا كان « كبيرا فينبغي ألا يختلف × pS‏ عن × . ولتجنب الغوص في توزيع نسبة 
متغترين عشوائيين «<-ير و > نضعء »> كتقريبء × بدلا من × في المقام 
في (2.40) وهذا يعطي : 


R تر‎ RF 
منعة 1 كل‎ 
x (2.41) 


والآن Jot‏ المتوسط فوق جميع lid‏ العشوائية ذات الحجم ” . 
E(j—Ri)_Y-RX_, (2.42)‏ 


E(R-R)= = 
١ R) X X 


باعتبار أن Guy . R=Y/X‏ هذا أن ۸ تقدير غير منحاز ل ۸ وذلك في حدود مرتبة 


المعاينة العشوائية البسيطة ty‏ 
ومن )2.41( نحصل Lal‏ على النتيجة التالية : 
RE) (2.43)‏ - )ع د = MSE(R) = E(R -RP‏ 


والمقدار 2-8 هو متوسط العيّنة للمتغير day Re,‏ الذي متوسط مجتمعه هو 
2-7-7-0 . وبالتالي يمكن إيجاد VR)‏ بتطبيق النظرية (۲-۲) المتعلقة بتباين 
متوسط عينة عشوائية بسيطة, على المتغير,4 ثم التقسيم على X‏ . وهذا يعطي 


, | 
VR) = E -RE = 35 E-P (2.44) 


> (d - 5? Ps ae 
ler الكامكاهه ا - ا‎ )2.45( 
` AX (N-1) - N-1 


وهو المطلوب . 
والطريقة التي برهنت فيها النظرية (0-7) تستحق التأمل . وقد برهن على أن 
العلاقة في النظرية (Y-Y)‏ الخاصة بتباين متوسط عينة y‏ تعطي العلاقة الخاصة بالتباين 
التقريبي للنسبة ye‏ . إذا أخذنا O; 1+ (/26 poll‏ بدلا من المتغير TY,‏ م النتيجة 
نفسهاء أو امتدادها الطبيعي Ep‏ ف حالات معاينة أكثر تعقيدًا . وسنستخدم ذلك 
بصورة متكررة kd‏ بعد عبر هذا الكتاب . 
كتقدير عينة ل 
Y> Rx)‏ 
N-1‏ 
من المعتاد أخل : 
“رس - را 


n-1 


ويمكن البرهان على أن هذا التقدير انحيازًا من مرتبة Un‏ 


tA 


وعند تقدير الخطأ المعيارى RS‏ يعطى هذا 


L0: - Rx (2.46)‏ | ل رم 


n-1 


وإذا كان × غير معروف › نعوض تقدير العينة × بدلا عنه في المقام . 
وإحدى الطرق لحساب (۸)ء هو التعبير عنه على الشكل 
EIR ya Ee?‏ حكن 
R = - i yi; Xi A‏ 
ae VnX n=] om‏ 
مثال 
GL‏ الجدول (T-Y)‏ عدد الأشخاص (x)‏ . والدخل الأسبوعي BN‏ 
(x,)‏ » والمصروف الأسبوعي على الطعام (0 › في عيّنة عشوائية بسيطة من 33 أسرة من 
ذوي الدخل المحدود. ويا أن العيّنة nee‏ فيهدف البيان فقط إلى توضيح 
الحسابات . 


قدّر من العيّنة )1( متوسط المصروف الأسبوعي على الطعام للآسرة الواحدةء 
الدخل المصروفة عل الطعام . احسب الأخطاء المعيارية لهذه التقديرات : 


مصروفات الطعام الأسبوعية للأسرة الواحدة : وهذا هو المتوسط العادي للعينة 


907.2 
j = — z 4 
y 33 $27.49 


ومن النظرية (Y-Y)‏ [متجاهلين ال (ت م م)]ء نجد أن خطأه المعياري 


pwt Eo- 1 z yp Ene 


Vn n-1 vn(n—1) 


1 
= ——— V 28,224 —(907.2)?/33 = $1.76 
¥(33)(32) 


المعاينة العشوائية البسيطة ts‏ 
tst]‏ المربعات غير المصحح 4 معطى 3 أسفل الجدول (۴-۲)] 
مصروفات الطعام الأسبوعية للشخص الواحد : بها أن حجم الأسرة متغير فالتقدير هو 
للشخص الواحد ودج 5072 f, = XY‏ 
-E =‏ 


ويجاميع المربعات والجداءات التى نحتاجها لحساب SR)‏ . والمذكور 
في )2.47( نجدها تحت الجدول (Y-Y)‏ . وبالإضافة إلى ذلك نحتاج إلى : 


2R, =14.7512, Rر?=54.3996,‎  ž,=3.7273 
,2۸ء ۸ للمحافظة على الدقة‎ o R, وقد حملنا أرقامًا عشرية إضافية في‎ 
. المطلوبة‎ 


وهكذا نجد من (2.47) 


/)28,224( -)14.7512()3595.5( + )54.3996()533( 


3 aa. 7273) 32 
= $0.534 


نسبة الدخل iy pall‏ على الطعام : من جديد نجد هنا نسبة متغيرين 


f= Ly _(100)(907.2) 
اش‎ es Phe 2394 


s(R,) = 


= 37.9% 


ومن )2.47( يمكن للقارىء أن يتحقق من أن الخطأ المعياري هو 2.38% 


)١7-19(‏ تقديرات المتوسطات فوق مجتمعات جزئيّة 
في العديد من المسوح الإحصائية نقوم بالتقديرات لكل صف من عدد من الصفوف التى 
نقسم إليها المجتمع . وق مسح مزلي قل ترب بتقديرات تعلق يأسر لذا ...1 من 
الأطفالء أو تتعلق بالمالكين والمستأجرين» dbs‏ مجموعات مهنية مختلفة . وقد اصطلحت 
اللجنة الفرعية للمعاينة التابعة للأمم المتحدة )1950( على تسمية مثل هذه المجتمعات 


تقنية المعاينة الاحصائية 


جدول (Y-Y)‏ الحجم» الدخل الأسبوعى » وتكلفة الطعام ل 33 أسرة 





الطعام الدخل الحجم رقم لطعام الدخل الححم رەم 
و چ کا اا وا ع الل 
36.0 83 4 18 14.3 62 2 
20.6 85 2 19 20.8 62 3 
27.1 73 4 20 22.7 87 3 3 
25.9 66 2 21 30.5 65 5 4 
23.3 58 5 22 412 58 4 5 
39.8 77 3 23 28.2 92 7 6 
16.8 69 4 24 24.2 88 2 7 
37.8 65 7 25 30.0 79 4 8 
34.8 77 3 26 24.2 83 2 9 
28.7 69 3 27 44.4 62 5 10 
63.0 95 6 28 13.4 63 3 11 
19.5 77 2 29 19.8 62 6 12 
21.6 69 2 30 29.4 60 4 13 
18.2 69 6 31 27.1 75 4 14 
20.1 67 4 32 22.2 90 2 15 
20.7 63 2 33 37.7 75 5 16 
| 22.6 69 3 17 





Xx > 533, Ex: =177,254, Yy?=28,224 
dL xiy =3595.5, F x,y =66,678 


الجزئية بميادين الدراسة . وفي أبسط الحالات تقع كل وحدة في المجتمع في أحد 

الميادين . لنفرض أن الميدان يتضمن 2 من الوحدات. وأن ,”هو عدد الوحدات في 

عيّنة عشوائية بسيطة حجمها ” اتفق أن وقعت جميعها في هذا الميدان. وإذا كانت 

ر (k=1,2,....0)‏ هي القياسات في هذه الوحدات» فتنقدر متوسط المجتمع d y,‏ 

الميدان زب ص 

ği j‏ _ ل 

7, (2.48) 

وللوهلة الأولى تبدو y‏ وكأنها تقدير لنسبة كا في الفقرة )١١-1(‏ فمع أن n‏ 

Ob سيتغير من عينة حجمها ”إلى عيّنة أخرى . ويمكن تجنب تعقيدات تقدير نسبة‎ ol 
n>0 ونفترض أن‎ n نأخذ في الاعتبار توزيع  فوق عينات نثبت فيها كلا من ”و‎ 
on, 1 





المعاينة العشوائية البسيطة اه 


وني جملة العيّنات التي حددنا فيها ” و «نجد أن احتمال سحب أي مجموعة 
محددة من ٣‏ وحدة من الوحدات ال N‏ الموجودة في الميدان زهو 





N-N, Ca-n 





N-N/Cr=n, 1 N, Cn, N, اله‎ 





وبا أن كل مجموعة محددة من 7 وحدة من وحدات الميدان يمكن أن تظهر مع 
جميع اختيارات (n—n)‏ وحدة من الوحدات ال (Non)‏ لا تقع في الميدان ej‏ 
فالبسط أعلاه هو ote‏ العيّنات التي تتضمن مجموعة محدّدة من 2وحدة. والمقام هو 
العدد الكلي للعينات . . ونستنتج أنه يمكن تطبيق النظريات (Y-Y) (QALY)‏ و(۲-٤)‏ 
على لدا وضعنا بدلا من و ابدلاً من N‏ . 


)2.49( ومن النظرية :)١-۲(‏ ,ر تقدير غير منحاز ل Y‏ 
S; 0‏ 
)2,50( النظرية (۲-۲): الخطأ المعياري ل إلا هو Tay IN)‏ 


حسث 


N, > \2 
52- (Yik - Y;) 
1 2, N;—1 (2.51) 


ومن النظرية )٤-۲(‏ : تقدير الخطأ المعياري ل ,نر هو 


S; 
1- (n/N) (2.52) 
nj 
حيث‎ 
2_ d (Yi — )? 
§ = L 
f 2, n; —1 (2.53) 


وإذا كانت قيمة ,غير معروفة فيمكن استخدام المقدار n/N‏ بدلا من Jen,‏ 
حساب الات ee‏ (في معاينة عشوائية بسيطة 7 هو تقدير غير منحاز ل (n/N)‏ , 


4 wll uaa yi A ylall å تفني‎ ô ۲ 


(۱۳-۲) تقديرات المجاميع لي المحنمعات الحزئية 
في فائمة الحسابات المستحقة في شركة . والتي ذفع بعضها dy‏ يُدفع البعض 
الاحرء فد نرغب في أخذ عيّنة لتقدير المبلغ الكل للفواتير غير المدفوعة. 
وإذا كان ,۸ (عدد الفواتير غير المدفوعة في المجتمع) معروفاء فلا توجد مشكلة . إذ أن 
تقدير العينة هو N Y,‏ وخطؤه المعياري الشرطي هو N,‏ مضر وبا بالعبارة )2.50( . 


وبصورة بديلة ء إذا كان المبلغ الإجمالي المستحق في القائمة معروفاء فيمكن 
استخدام تقدير نسبة . وتعطي العيّنة تقديرًا لنسبة المبلغ الإجمالي للفواتير غير المدفوعة 
إلى قيمة جميع الفواتير. ویضرب هذا بالمبلغ الإجمالي المستحق 3 القائمة وقد افترضنا 
أنه معروف. وإذا لم يكن لا YN‏ الاستحقاقات الإجمالية معروفا فلا يمكن القيام بهذه 
التقديرات . ودلا من ذلك» نضرب مجموع المقادير بر في العيّنة مأخوذة من الوحدات 
الواقعة في الميدان زبعامل النبوض Nin‏ وهذا يعطي التقدير 


N &‏ 
Yn È yn (2.54)‏ 
سنبين أن Y‏ غير منحاز ونحصل على athe‏ المعياري فوق lle‏ مكررة 
حجمها: . ولا تساعدنا في هذه المسألة حيلة الاحتفاظ ب ”مثبة شأنها شأن « . 


وعند تقديم البرهان نعود إلى الرموز الأصلية» حيث رالقیاس الذي نحصل عليه من 
الوحدة ؛ في المجتمع ونعرف لكل وحدة J‏ المجتمع (Kaze‏ جديدًا y‏ حيث 


إذا كانت الوحدة في الميدان ز 


"1 عدا ذلك‎ (Ls 
المجتمع هو‎ Sy ومجموع القياسات‎ 
N 
ررق‎ > © w=y, (2.55) 
i=l jth dom 


المعاينة العشوائية البسيطة or‏ 


وفي عينة عشوائية نسيطة حجمها n‏ © يكون SN yi=y,‏ من الوحدات 
ال ,” التي تقع في الميدان زو 0=,رلكل من الوحدات ال ”-”الباقية . وإذا كان 
y’‏ متوسط العينة العادي للمقادير oy)‏ فعندئذ 


, Ne 
e 


Ny’ = 


, NX 
y'=— L Jx = FP, )2.56( 


iy‏ هذه النتيجة أن التقدير |S}‏ عرفناه في المعادلة )2.54( يساوي 
N‏ مرة متوسط العينة للمقادير LY!‏ 

» )2.1( يمكننا بوضوح تطبيق النظريات‎ n عينات متكررة حجمها‎ ds 
وهذه النظريات تبن أن هو تقدير غير منحاز‎ . y, و )2-4 على المتغيّرات‎ » 22) 
ل بربخطأ معياري‎ 


(¥) س‎ 1—(n/N) (2.57) 
n 


حيث 'ك هو بالنسبة للمقادير y’‏ الانحراف المعياري للمجتمع . Vy‏ 
نحسب e S‏ نعتبر المجتمع وكأنه مؤلف من ال ,من المقادير «الموجودة في الميدان 
زومن N-۸,‏ من القيم المساوية للصفر. وهكذا يكون 


)2.58( ( ر )”ی 
N — 1 yın dom N‏ 


ومن النظرية (؟ - 4) نجد أن تقدير عيّنة للخطا المعياري ل ۶ هو 


"00 
s(¥;)=—=V1=(n/N) (2.59) 
Vn 


وعند حساب eS‏ تأخذ كل وحدة خارج الميدان [ القيمة صفر. ويبدو لدى yar‏ 
الطلاب شعور نفسي مضاد إزاء القيام بذلك. إلا أن الطريقة سليمة. وطرق هذه 
الفقرة والفقرة السابقة تنطبق أيضا على مسوح يتضمن الإطار المستخدم فيها وحدات 
لا تنتمي إلى المجتمع |S‏ جرى تعريفه ونوضح هذا التطبيق بمثال. 


5 تقنية المعاينة الاحصائية 


مثال 
من قائمة من 2 من المصاريف المنزلية الثانوية سحبنا عينة عشوائية بسيطة 
من 180 مفردة لتقدير المصروف الكلي dy J pol‏ تعتبر تعتبر أنواع معينة من المصاريف 
مناسبة (مصاريف تتعلق بالثياب وصيانة السيارة) . ومن بين المفردات ال 180 في العينة 
كان 152 منیا متاسنا . وكان المجموع ومجموع المربعات غير المصححة لتكاليف المواد 
المناسبة (بالدولار) كا يلي 
Ly - 343.5, YLy,2=1491.38‏ 


والمطلوب تقدير التكلفة الإجمالية لمصاريف المنزل وإعطاء الخطأ المعياري للتقدير. 





_)2422)(343.5( _ ,2 ا 
neure i  84622‏ 
ومن )2.59( < 
a Ns'‏ 
ae 1—(n/N)‏ 
n‏ 
وبالتالي 
a_@ yi’)‏ = 
] 180" "م e‏ 
sa. 5)?‏ 1 
4.670 =| -38 - 
hls‏ 


[4.670 670 180 
Sp, = (2422) 180 aa لكك‎ $375 

والتقدير ليس lids‏ فمعامل اختلافه يساوي 375/4622 أي حوالى 8% . 
وفي هذا ULM‏ استثنيت مصاريف صيانة السيارة والملابس كمصاريف غير 


مناسبة. وبالتالي اعتبرت أرقامها في العيّنة أصفارًا. dy‏ بعض التطبيقات يكون من 
المعروف سلفا أن بعض الوحدات في المجتمع لا تسهم بشيء في المجموع المراد تقديره . 


المعاينة العشوائية البسيطة o0‏ 
وعلى سبيل المثال. مخازن لا تبيع الحقائب في مسح إحصائي للمخازن يبدف إلى تقدير 
المبيعات ley!‏ للحقائب؛ وبعض وحدات المعاينة» على شكل dele‏ في دراسات 
تتعلق بالمزارع قد لا تحوي مزارع . ومن الممكن أحياناء وبمزيد من الجهود» أن نتعرّف 

عل الوسدات التي لا تسهم بشيء فا د يكون 3(N-N)‏ في رموزناء 
وبالتالي N‏ معروفا . وكنتيجة فإن مقدار انخفاض WÈ)‏ > عندما يكون yl by wal‏ 


يستحق الدراسة . وإذا كان EN,‏ معروف فإن )2.57( تعطى : 
N°S?/f n‏ 
اوسا سد e‏ 
وإذا كان Y‏ و 5المتوسط 500 المعياري في الميدان الذي نهتم به (أي بين 
الوحدات التي لا تساوي صفرًا) فيمكن للقارىء التحقق من أن 


= N; 

(N-1)S°=(N;-1)8}+N,¥?( 1-%) (2.60) 

وبما أن الحدود التي تتضمن ,1/۸و 1/۸ هي على الدوام مهملة تقريبًا فلدينا 
S? = PS? + )2.61(‏ 
حيث Q=1-P 3 P=NIN‏ . وهذا يعطي 

a _N’ 2 => n 

VÊ = (PS? +P 0,2(1) (2.62) 

وإذا تعرّفنا على الوحدات التي لا تساوي صفراء نسحب منها عيّنة حجمها 
,۸ . ويكون تقدير مجموع الميدان رر OREN,‏ 


5 N? ( m1) N 262 Nn; 
VN Sj (1 N, 0 S; (1-1) (2.63) 


i 


والتباينات القابلة للمقارنة هي )2.62( و )2.63( وفي )2.62( العدد المتوسط للوحدات غير 
المساوية للصفر في عيّنة حجمها هو nP,‏ . وإذا أخذنا GnanP,‏ (2.63) » بحيث Of‏ 


5ه تقنية المعاينة الإحصائية 


عدد الوحدات غير المساوية للصفر التي سنقيسها في كلتا الطريقتين هو نفسه تقريباء 
فتصبح (2.63) على الشكل 


2 
V(N;Y,) = ps}(1 -*) (2.64) 


ونسبة التباين في )2.64( إلى )2.62( هي 


V(N, known) S? O j (2.65) 
V(N; not known) _ S? +72 ~G?+Q, +Q, ۰ 


حيث 5/7-) هو معامل احتلاف الوحدات غير المساوية للصفر. وكا قد نتوقع OP‏ 

الانخفاض في التباين العائد لمعرفتنا ب ,۸يكون أكر عندما تكون نسبة الوحدات 

س ial‏ كبيرة وعندما يكون تغير لابين الوحدات غير المساوية للصفر قليلا 
نسبيا. ولمزيد من الدراسة لهذه DL‏ انظر Jessen‏ و Houseman‏ )1944( . 


(\£.-Y)‏ مقارنات بين متوسطات الميادين 
لیکن Y,‏ > ,نز متوسطي العينة في الميدانين زو ck‏ مجموعة الميادين التي صنفنا 
إليها وحدات عيّنة عشوائية بسيطة . فتباين الفرق ka‏ هو 
VOS - Yu) = V(y,) + VF) (2.66)‏ 
وتنطبق هذه العلاقة Val‏ عل الفرق بين تسبتين R s R‏ . 


وتنبغي ملاحظة نقطة» فمن النادر of‏ يكون للتساؤل عما إذا كان ,=« أية 
أهمية علمية» ذلك OY‏ هذين المتوسطين سوف لا يتساويان بالضبط في مجتمع منته» 
باستثناء فرصة نادرة الوقوع › وهذا صحيح حتى لو كان البيان الأعصائي في كلي 
الميدانين مسحوبًا بصورة عشوائية من المجتمع اللانهائي نفسه . وبدلا من W‏ نختبر 
الفرضية الابتدائية بأن الميدانين مسحوبان من مجتمعين لانهائيين هما المتوسط نفسه . 
وبالتالي نحذف ال ت م م عند حساب VO)‏ و t VO)‏ » مستخدمين العلاقة 
IGS‏ 


Vý- Me (2.67) 





المعاينة العشوائية البسيطة ov‏ 


وفي حالة اختبارات الأهمية نحصل على علاقة مشابهة ل (2.67) ¢ إذا صغنا 
السؤال التالي: هل كان يمكن للعيّنتين من الميدانين أن تسحبا عشوائيًا من مجتمع منته 
واحد؟ 


تحت هذه الفرضية يمكن البرهان [انظر التمرين ])١١-۲(‏ على أن 


o” 1 1‏ 
)242( زه - ريق بقانا 
/ 


حيث 5 تباين المجتمع المنتهي المؤلف من الميدانين معًا. 


)٠١-۲(‏ مشروعية التقريب الطبيعي 
gt‏ الثقة في أن التقريب الطبيعي ملائم لمعظم التطبيقات العملية من مصادر 
عدة. وقد جرت دراسات كثيرة في نظرية الاحتمال لتوزيع متوسطات عينات عشوائية . 
وقد برهن على أنه في أي مجتمع له انحراف معياري منته» ينزع متوسط العيّنة إلى أن 
يصبح sade‏ مع ازدياد « [انظر مغلا Feller‏ )1957( ] . ويتعلق هذا العمل بالمجتمعات 
اللانهائية . 


E, Lf‏ حالة المعاينة بدون إعادة من مجتمعات منتهية» فقد أعطى 
by I! (1960) Hajek‏ اللازمة والكافية التي ينتهي نحتها توزيع متوسط عينة إلى 
التوزيع الطبيعى› Lace‏ أبحاث Renyi, Erdés‏ )1959( و Madow‏ )1948( . 
ويفترض Hajek‏ متوالية من القيم N, on,‏ تنتهي إلى اللااية بطريقة ينتهي معها 
(Vn)‏ أيضًا إلى اللانهاية . ونرمز للقياسات في المجتمع ۷ ب ل (ال,...,1,2-/) . 
وفي هذا المجتمع . لتكن S‏ جموعة الوحدات J‏ المجتمع gl‏ يكون فيها: 
[Yvi — Y,|>rv n,(1—f,)S,‏ 
حيث Af eS, 1 Y,‏ متوسط المجتمع. الانحراف المعياري » وال ت م م» على 


. (Lindberg) 


a‏ اة الإلحصاتية 
5 > 
(Yu -Y a‏ 2 


lim Ê = 
ne M.D =? 


لازمًا وكافيًا Y, ob sty‏ ينتهي إلى التوزيع الطبيعي بالمتوسط والتباين المعطيين في 


= (11 17 oy Lat 


وهذا القدر من المعلومات القيمة يثير الرغبة في أمر ما . . فليس من السهل الإجابة 
عن السؤال المباشر: وني هذا المجتمع» إلى أي حد يجب أن يكون ۸ كبيرا بحيث يكون 
قريب الطبيعى es‏ بي فيه الكفاية؟» . . وتختلف التوزيعات الطبيعية بشدة سواء من 
حيث طبيعتها أو من حيث درجة بعدها عن التوزيع الطبيعي . وفي التطبيقات العملية 


للمعاينة لا يمكن أن نفترض أن توزيعات التكرار التي نواجهها ستكون جميعها قريبة 





200 
حجم المدينة YY‏ 
IP‏ | 
دبع التكرار لحجوم 1% من مدن الولايات المتحدة عام 


شكل (1-7), 


. 0 


المعاينة العشوائية البسيطة 4ه 


بصورة معقولة من التوزيع الطبيعي . فتوزيعات العديد من أنواع المشروعات 
الاقتصادية (مخازن. مداجن» مدن صغيرة) تظهر قدرًا كبر من الالتواءء وفي الاتجاه 
الموجب. أي عدد قليل من الوحدات الكبيرة والعديد من الوحدات الصغيرة . ويظهر 
التواء من النوع نفسه في بعض المجتمعات الأحيائية (مثلاء عدد الفثران أو الذباب 
على أساس الحادّة الواحدة في مدينة) . 


وكتوضيح لتوزيع ملتو le]‏ يبين الشكل (VN)‏ توزيع التكرار لعدد السكان 
في 196 من المدن الكبرى في الولايات المتحدة عام 1920 . (حذفت المدن الأربع 
الكبرى. نيويورك› شيكاغو. فيلاديلفياء وديترويت» لأن وجودها هنا سيضطرنا إلى 
تمديد السلم الأفقي إلى أكثر من خمسة أمثال ما هو مبين في الشكل» وبالطبع فإنه 
سيزيد إلى حد كبير من الالتواء). ويبين الشكل (۲-۲) توزيع التكرار للعدد الكلي 
للسكان في كل من 200 من العيّنات العشوائية البسيطة المسحوبة من هذا المجتمع. 
حيث 7-49 . وتوزيع مجاميع العيّنات» وكذلك توزيع المتوسطات» أكثر شبها بكثير» 
بالمنحنى الطبيعي » ولكنه لا يزال يبدي بعضا من الالتواء وفي الاتجاه الموجب . 





شكل (Y-Y)‏ توزيع تكرار مجاميع 200 من العينات العشوائية البسيطة حيث 49-ه . 


ومن نظرية الإحصاء ونتائج تجارب معاينة تناولت مجتمعات ملتوية» يمكن 
وضع بعض العبارات حول ما يحدث عادة لاحتمالات الثقة عندما نأخذ عينة من 
مجتمعات ملتوية في cory fl‏ وذلك كا يلي : 


a?‏ تفنية المعأينة الاحصائية 


١‏ - تكرار كون العبارة: 
Y¥<y+1.96s,‏ > وى1.96 - تر 

خاطثة هو عادة fel‏ من 5 بالماثة . 
۲ - تكرار کون 

Y>y+1.96s, 
. هو أكبر من 2.5 بالمائة‎ 
تكرار کون‎ - ۳ 

وى1.96 - ترز > Y‏ 
هو أقل من 2.5 بالمائة . 


وكتوضيح e‏ لنأخذ متغيرا «ريتوزع في الأساس وفق التوزيع الثنائي» بحيث 

يمكن قراءة التوزيع المضبوط ل ر من جداول التوزيع الثنائي . ويأخذ المتغير رقيمتين 

فقط ‏ القيمة h‏ باحتّال ‏ والقيمة 0 باحتّمال © . ومتوسط المجتمع Y=ph‏ . وتيين ie‏ 

عشوائية بسيطة حجمها n‏ عددذا من الوحدات الموافقة للقيمة / قدره ه 
yana y‏ الوحدات التي تأخذ القيمة صفر. ومن أجل العينة 

Ly =ah, j=” 


242 
(n - *و(1‎ = 3 y?-ny? = ah?- اقب‎ 





5 اس‎ a(n—a) 
5 n n? n-i 


وبالتالى فإننا نقدر 95% حدود ثقة طبيعية YJ‏ على الشكل 


ma) (2.68)‏ 169 = رو 1.96‏ تر 


المعاينة العشوائية البسيطة 5١‏ 


لتكن 5-400 » p=0.1‏ فعندئذ ۲0.1۸ . وبالتجربة نجد أنه إذا كان 
a=29‏ في العبارة )2.68( فحد الثقة الأعلى هو (Ey 39.18 1/400 = 0.098 h‏ يكون 
40.34h/400 = 01‏ عندما a=30‏ . وهكذ Op‏ أي قيمة sela J‏ 
أو تساوي 29 تعطي حدًا أعلى للثقة منخفضا جدًا. وبصورة WL‏ نجد أنه 
إذا كان 54<ه فالحد الأدنى يكون مرتفعًا جدًا . 


ويتبع المتغير a‏ التوزيع srs‏ حيث Ss . P=0.1 , n=400‏ الجداول 
of [Harvard Computation Laboratory, 1955]‏ 
P (a<29)=0.0357‏ (الحد الأعلى المعروض منخفض P, (li>‏ 
P(a<45)=0.0217‏ (الحد الأدنى المعروض مرتفع P, (lie‏ 
4 == (عبارة i‏ خاطئة) P‏ 


والاحتمال الكلي لكونها خاطئة ليس بعيدًا عن 0.05 وفي أكثر من 60% من 
العبارات الخاطئة » يكون المتوسط الصحيح أعلى من الحد الأعلى المعروض . 


ولا توجد قاعدة Uk‏ سليمة kò‏ يتعلق با يجب أن يكون عليه حجم 
n‏ لاستخدام التقريب الطبيعي ف ساب حدوه الثقة . وقي حالة تمع يكون انحرافه 
الرئيس عن التوزيع الطبيعي lily.‏ من التواء حاد J‏ الاتجاه الموجب وجدت من حين 
لآخر أن القاعدة التالية مفيدة 
n>25G? (2.69)‏ 
حيث 6 قياس Fisher‏ للالتواء )1932 [Fisher,‏ 


E(y-Y)_“1 N 
ےی‎ -yp 10 (2.70) 
d abl 42 لا تكون عبارات ال 95% احتمال‎ Care القاعدة مصممة‎ ojas 


أكثر من 6 بالمائة من المرات . وقد استنبطت رياضيًا تحت الفرض بإهمال أي اضطراب 


y‏ 4 ثقئية المعايسة الإ حصائية 


بعود إلى عزوم من مرتبة Sel‏ من 3 لتوزيع Y‏ . ومماول الفاعدة أن تتحكم فقط بمجمل 
نكرار العبارات الخاطئة, متجاهلة اتجاه خطأ التقدير. 


Glows‏ ,6 أو» في مجتمع (ous‏ تقدير ل G‏ نستطيع الحصول على فكرة 


تقريبية عن حجم العيّئة اللازم لتطبيق التقريب الطبيعي في حساب الثقة . وينبغي 
jim)‏ من صحة النتائح » حيثها أمكن ذلك من خلال تجارب المعاينة . 


جدول )42( توزيع تكرار الفدادين المزروعة في 556 مزرعة 1 





التكرا الفئات 
fy Sue Swe‏ تخرار رمري : 
-wals Yi Yi i‏ 
Yi fi‏ 3 دين) 
34,3= 38.1 42.3— 47 0.9— 0-29 
0 0 0 143 0 30—63 
154 154 154 154 1 64-97 
656 328 164 82 2 98-131 
1,674 558 186 62 3 132-165 
2,112 $28 132 33 4 166-199 
1,625 325 65 13 5 200-233 
1,296 216 36 6 6 234-267 
1,372 196 28 4 7 268-301 
3,072 384 48 6 8 302-335 
1,458 162 18 2 9 336-369 
0 0 0 0 10 3703 
2,662 242 22 2 11 404-437 
0 0 0 0 12 438-471 
4,394 338 26 2 13 472-505 
ee‏ 
20,440,7 3,469.1 836.7 556 المجموع 
.836 - 
E(y.)= Y= = 1.50486‏ 
(yJ=Y 556‏ 
3469.1 
6.23939 = للد E(y?)‏ 
(yi ) 556‏ 
20,440.7 
E(y?) = ———— = 36.76385‏ 
(y, ) 556‏ 


a’ = E(y?)— ¥? = 3.97479 
K, = E(y,— Y) = E(y?)-3E(y7)¥+2¥° 
= 15.411 


my _ 15.411 _ 


1.9 اس = 
565 تي ' 





المعاينة العشوائية البسيطة 
مثال 
ان المعلومات الإحصائية في الجدول )٤-۲(‏ عدد الفدادين المخصصة للزراعة 
في 556 مزرعة من منطقة سينيكا - نيويورك . gts‏ هذه المعلومات من سلسلة من 
الدراسات قام بها West‏ )1951( . الذي سحب عيّنات متكررة حجمها 100 من هذا 


المجتمع. ودرس دالة تكرار y‏ 6 5 والتوزيع cet‏ أجل عدة متغيرات لها أهميتها ف 
المسوح الإحصائية المتعلقة بإدارة المزارع . 


وحساب ,© مین نحت الجدول. وقد تمت الحسابات على أساس pol‏ قياس 


رمزي . وبا أن © عدد غير مقيس (ليس له وحدة قياس) فلا حاجة للعودة إلى سلّم 
القياس الأصلي . ولنلاحظ أن فترة الفئة الأولى تختلف قليلاً عن الفترات الأخرى . 


وبا أن 1.9ح, © فنأخذ Jas‏ أدنى مقترح J‏ العدد : 
2.5()1.9(2-0) 2م 
وقد وجد West‏ من عينات حجمها 100 تتعلق بهذا المتغيّر (عدد الفدادين المزروعة) أنه 
لا توزيع ر ولا توزيع ؛ يختلف اختلافا مهما عن التوزيعين الطبيعيين .النظريين 
الموافقين . 


والممارسات الجيّدة في المعاينة تميل إلى جعل التقريب الطبيعي أكثر صحة . 
ويفشل التقريب الطبيعي بصورة رئيسة عندما يحوي المجتمع عناصر متطرفة تسيطر في 
حال وجودها على Jiu‏ العيّنة. وعلى أي Se‏ فإن للعناصر المتطرفة هذه CSG‏ أكثر 
خطورة GER‏ وهو زيادة تباين العينة وتخفيض GMI‏ وبالتالي فإنه من الحكمة عزهاء 
ووضع خطط منفصلة لمعالجة الموقف. ورب كان ذلك بأخذ تعداد pls‏ لما عندما لا 
تكون كثيرة جدًا . وإزاحة هذه العناصر المتطرفة من الجسم الرئيس للمجتمع يخفض 
الالتواء ويحسّن التقريب الطبيعي . ومثل هذا التدبير يشكل مثالا للمعاينة الطبقية التي 
سنناقشها في الفصل الخامس . 


Vt‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


)11-7( المقدّرات الخطية لمتوسط مجتمع 
تحت المعاينة العشوائية البسيطة. هل يكون متوسط العينة لر أفضل تقدير 
E‏ ؟ لقد اجتذب هذا السؤال بصورة طبيعية قدرًا كبيرا من البحث . . ويعتمد احواب 
عل مجموعة المقدرات المسموح بها والمنافسة تز» وعلى تعريف كلمة «أفضل». ففي 
المعايئة يجري عادة ترقيم الوحدات في المجتمع بطريقة ما من VOLT‏ . وغالبًا ما تدعى 
هذه الأرقام التي تيز الوحدات عناوين ملحقة بالوحدات . 


والتائج المبكرة التي برهنبا Horvitz‏ و Thompson‏ (1952) في حالة المقدّرات 
الخطية في المعاينة العشوائية البسيطة كانت كا يلي : إذا كان أي Glo Slay,‏ الترجيحة 
نفسها عندما نسحب وحلة عنوانها ¡ » فمتوسط العينة ر هو المقدّر غير المنحاز 
الوحيد ل ۲ من الشكل Ewy,‏ . وبها أن كل وحدة تظهر في کسر ۸/۸۷ من العينات 
العشوائية البسيطة E) wy) a y)N= SET‏ فقط إذا كان كل «مساویا 
7 . وبصورة CALL‏ إذا كانت الترجيحة تعتمد ha‏ على الترتيب تيب الذي سحبنا فيه 
الوحدة ضمن العينة. فعندئذ يكون ل بر تباين أصغري بين ارات hhl‏ غير 


المنحازة من الشكل Ew, Ja‏ ¢ حيث رهي قيمة Sy‏ الوحدة التي تمخض عنها 
السحب 4 . 


والصف الأوسع من المقدّرات المنافسة هو المجموعة ,بز Ew,‏ حيث يمكن أن 
يعتمد Jew,‏ الوحدات الأخرى التي تقع ضمن العيّنة كا يعتمد أيضا على ¡ . 
وقد Godambe Gu‏ (1955) أنه لا يوجد ضمن هذا الصف تقدير غير منحاز 
ل ۲ يتصف بأنه ذو تباين أصغري في جميع المجتمعات . 


وقداستنتج Hartley‏ و Royall, (1968, 1969) J. N. K. Rao‏ )1968( « 
C. R. Rao y‏ (1971) » مزيدًا من الخواص ل نز . وفي أي مجتمع منته سيوجد على 
الأكثر TSN‏ من اليم المتميزة ds . Y, J‏ العينة » ليكن هناك 7 من القيم المساوية 


ل برحيث En,=n‏ فيبين Hartley‏ و Rao‏ (1968) أن ل ر ۶ باينا أضغريًا بين المقدرات غير 


المعاينة العشوائية البسيطة q0‏ 


المنحازة ل ۲ التي هي Shs‏ في hay, sn,‏ ولمعاينة عشوائية مع الإعادة» Lay‏ أن 
متوسط القيم المتميزة في العيّنة هو تقدير الإمكانية العظمى ل ۲ » مع أنه ليس ذا تباين 
أصغري فوق جميع المجتمعات . 


وقد درس Slee Like 4 (1971) C. R. Rao‏ ق به Kempthorne‏ )1969( « 
المقدرات غير المنحازة P= Ewy,‏ التي درسها Godambe‏ . ولتمثيل الحالة التي لا تقدم 
فيها العناوين / أية معلومات حول القيم cy,‏ قام بحساب معدّل ()۷ فوق جميع 
التباديل ال N!‏ للعناوين الملحقة بهذه القيم. Sey‏ أن ل ر فوق هذه التباديل تباينا 

أصغريا في المتوسط . أما b) Royall‏ 1970( فقد أعطى نتيجة أعم . 


كان بحث Godambe‏ )1955( حافرًا للعديد من الأبحاث حول تصميم المعاينةء 
والتقدير» با في ذلك موضوعات مثل استخدام معلومات إضافية يمكن أن تحملها 
العناوين حول القياسات cy,‏ ومقدّرات بايز» وطرق في التقدير نلجأ إليها ونستخدمها 
عندما يكون UKE‏ وضع افتراضات معينة تتعلق بالتوزيع التكراري ل ر» وكانت آثار 
هذه الأعال على تطبيقات المعاينة محدودة حتى الآنء إلا أنها ينبغى أن تزداد 
باستمرار. وسنشير إليها من حين لآخر. ولمزيد من المعلومات حول هذا انظر: 
a) J. N. K. Rao®‏ 1975( و Smith‏ )1976( . 


تمارين 
(۱-۲) في مجتمع يتضمن e N=6‏ نعلم أن قيم AY,‏ 4,11,1,3,8 و7 . 
احسب متوسط العيّنة Y‏ في كل من العينات العشوائية البسيطة الممكنة التي حجمها 
2 . تحقّق أن نز هو تقدير غير منحاز ل ۲ » وأن تباينه هو كما تعطيه النظرية (۲-۲). 
(Y-Y)‏ وللمجتمع نفسه» احسب ##لكل من العينات العشوائية البسيطة 
الممكنة التي حجمها 3 وتحقق أن ES!) = S‏ 





# من الآن فصاعدًا pees‏ لقب Rao‏ في هذا الكتاب إلى ALJ.N.K.Rao‏ نذكر خلاف ذلك . 


تقنية المعاينة الإحصائية 
VW‏ 


(LY)‏ إذا كانت العيّنات العشوائية ذات الحجم 2 مسحوبة مع الإعادة من هذا 
‘asa‏ فين عن طريق إيجاد كل العيّنات الممكنة أن VO)‏ يحقق المعادلة : 


(£Y)‏ سحبنا عيّنة عشوائية بسيطة من 30 أسرة من مدينة تحوي 14848 أسرة. 
als,‏ عدد الأشخاص في كل أسرة من العينة كا يلي : 


5,6, 3, 3,2,3,3,3,4,4,3,2,7,4,3,5,4,4, 3,3 4, 3,3, 1,2,4,3,4,2,4 


قدّر العدد الكلي لسكان المدينةء واحسب احتمال أن يكون هذا التقدير في حدود 
UL +0‏ من القيمة الصحيحة . 


)0-1( في دراسة لإمكانية استخدام المعاينة لاختزال العمل في جرد مخزون 
المستودعات. قمنا بحساب قيمة المواد فوق كل من 36 رفا في المستودع . وكانت القيم 
إلى أقرب دولار كا يلي : 

29, 38, 42, 44, 45, 47, 51, 53, 53, 54, 56, 56, 56, 58, 58, 59, 60, 60, 
60, 60, 61, 61, 61, 62, 64, 65, 65, 67, 67, 68, 69, 71, 74, 77, 82, 85. 

وباستثناء فرصة واحدة من عشرين (ينبغى للتقدير» الذي نأخذه من عينة 
للقيمة الإجمالية. أن يكون صحيحًا في حدود 200 $ TE‏ أو Okan‏ ويرى أحد 
المستشارين أن عيّنة عشوائية بسيطة من 12 رفا ستواجه هذه المتطلبات . فهل توافق؟ 


Ly =2138, Yy?=131,682 


| 7( بعد أخذ العينة في الجدول (Y-Y)‏ ص. . .» قمنا بتعداد الصفحات 
لمملوءة تماما D‏ كل منها 42 توقيعًا) ووجدنا أنها 326 صفحة . استخدم هذه المعلومات 
nai‏ التواقيع الكلي وأوجد الخطأ المعياري لتقديرك . 


-À < aE Y 
من قائمة من 468 من الكليات | لصغيرة ذات السنتين سحبنا عينه‎ ) ) 


المعاينة العشوائية البسيطة VV‏ 


عشوائية بسيطة من 100 كلية . وتضمنت العينة 54 كلية dele‏ و 46 كلية خاصة . والبيان 
المتعلق بعدد الطلاب (y)‏ وعدد المدرسين )( هو کا de‏ : 





n > (y) > (x) 
عام‎ 54 31,281 2,024 
خاص‎ 46 13,707 1,075 
L(y’) > (yx) > (x°?) 
عام‎ 29,881,219 1,729,349 0 
خاص‎ 6,366,785 431,041 33,119 


)١(‏ في كل نوع من الكليات قدّر نسبة عدد الطلاب إلى عدد الأساتذة. 

(ب) احسب الأخطاء المعيارية لتقديراتك . 

(ج) في الكليات العامة » أوجد 90% حدود ثقة لنسبة الطلاب إلى المدرسين في المجتمع 
بكامله . 


(A-Y)‏ في JU‏ السابق اختير عند المستوى 5% ما إذا كانت نسبة الطلاب إلى 
الملدرسين dake‏ بصورة مهمة 5 النوعين من الكليات . 


)4-1( في الكليات العامة قدّر العدد الكلي للمدرسين Che )١(‏ أن العدد 
الكل للكليات العامة في المجتمع هو 251 » (ب) بدون معرفة هذا الرقم . وفي كل 
حالة احسب الخطأ المعياري لتقديرك . 


(\'-Y)‏ ت الجدول أدناه عدد السكان في كل من 197 من مدن الولايات 
المتحدة التي كان ote‏ سكانها عام 1940 فوق ال 50,000 . احسب الخطأ المعياري 
لتقدير عدد السكان الكلي في جميع المدن ال 197 , وذلك لكل من الطرق التالية في 
العاينة: )١(‏ عيّنة عشوائية بسيطة حجمها 50 » (ب) Ee‏ تحوي المدن الخمس 
الأكبر و 45 مدينة مختارة على شكل عينة عشوائية من بين OAM‏ ال 192 iS‏ (ج) 
te‏ تحوى المدن التسع الأكبر و 41 مدينة مختارة كعينة عشوائية بسيطة من بين المدن 
الباقية . 











تقنبة المعاينة الإحصائية 


"4 
توزيع التكرار لحجوم المدن‎ 
f الفئة‎ f ف‎ 
(بالآلاف)‎ f (بالآلاف)‎ r (SYY) 5 
50-0 105 550-600 2 ane Tr 
100-150 36 600-650 1 1500-1550 1 
150-200 13 650-700 2 iini jamie 
200-250 6 700-750 0 1600-1650 1 
250-300 7 750-800 1 vikae PAT 
300-350 8 800-850 1 1900-1950 1 
3500 4 850-900 2 aes edhe 
400-450 1 900-950 0 3350-3400 1 
450-500 3 950-1000 0 re ewes 
500-550 0 1000-1050 0 7450-7500 1 





ويشار ب. . . للئغرات الموجودة في الفئات . 


)11-1( احسب معامل الالتواء © للمجتمع الأ المجتمع الباة 
إزاحة: )1( المدن الخمس الأكر المدن ال are‏ ل 
بر. (ب) المدن التسع الأكبر. 


Y-Y)‏ \( سنة ثي صغير لمقارنة 

05 الل e IFUN‏ صغير لقارنة مالكي المنازل مع المستأجرين . 
oer‏ ا بعر 0 من لكين و 2590 من المستأجرين . ومن أجل أحد 
OF o Fa‏ هو حوالي 15 لكل من المالكين والمستأجرين . والخطا 
ا ت بان متوصطي الميدانين يهب أن يتجاوز الواحد . كم l‏ العينة 
ef‏ 000 إذا أمكن تحديد المالكين والستاجرين قبل سح wef‏ | 
ae 8 al P‏ ب العينه. (ب) Is}‏ 
إلى جداول التوزيع 0 كي كو or cach‏ 


-e to سحبنا عینة‎ )۳-۳( 
Lyer عشوائية بسيطة‎ © 2 A 
a Lii أن احتمال أن تتضمن‎ Gy لإعادة.‎ 
Ji cg ores 


N حجمه‎ so من‎ 3 


الوحدات المختلفة (مثلا 











المعاينة العشوائية البسيطة 571 


1 3(N-1) _(N-1)(N-2) 
P= 7: P= عم‎ P, E 
وكتقدير ل ۲ نأخذ "بر » وهو المتوسط غير المرجح فوق الوحدات المختلفة في‎ 
هو‎ y بين أن معدل تباين‎ ely 


55 = 2 
yey) PEDS + 1-3 


وإحدى الطرق للقيام بذلك هو أن تبن أن 


N-1 N-2 N-3 ) 
v= S(T Pt برو‎ Pet N 


وبالتالي بين أن VG) > VG)‏ 6 حيث 7 هو المتوسط العادي 
للملاحظات ال« في العينة. وقد برهن of (1958) Khamis, DesRaj‏ 
VO')< VO)‏ عندما يكون ۸<2 . 


0 طفل في قرية . ويختار الطبيب A‏ عيّنة عشوائية بسيطة من 20 gaty Nib‏ عدد 
الأسنان المتاكلة عند كل طفل › والنتائج كا يلي : 

10 9 8 7 6 5 4 3 2 1 0 عددالأسنان UT‏ للطفل الواحد 

1 1 0 0 0 1 1 2 2 4 8 عددالأطفال 


ويقوم الطبيب B‏ بالفحص السني نفسه بحيث يشمل الأطفال c UEU‏ مسجلا 
فط أولئك الذين ليس لديهم أسنان متاكلة وقد وجد 60 ib‏ من هذا النوع؛ قدّر 
العدد LSI‏ للأسنان المتآكلة عند أطفال ci all‏ )1( مستخدما نتائج hä A‏ 
(ب) مستخدمًا نتائج BA‏ (ج) هل التقديرات غير منحازة؟. (د) أي التقديرات 


تتوقع أن يكون أكثر دقة؟ 


(-16) تعتزم شركة مقابلة عيّنة عشوائية بسيطة من المستخدمين الذين أمضوا 


n يممص يي‎ 
e 


سس © 


زقنية المعاينة الإحصائية 

١‏ ف الث كة أكثر cies‏ ولدى الشركة 1000 $ لتنفقهاء وتكلف كل 
tae sn oY‏ منفصلة بالمستخدمين الذين عملوا في الشركة لأكثر 
pag‏ يكن يمكن ئة قائمة من CW‏ بتكلفة 200 5 . ويمكن للشركة إا 
).١‏ إعداء القائمة ومقابلة Ee‏ عشوائية بسيطة من المستخدمين الذين يحققون الشرط 
cll‏ أو وب سحب Se‏ عشوائية بسيطة من كل المستخدمين» ثم تقابل من كان 
منهم Gie‏ للشرط. ويمكن إهمال تكلفة رفض أولئك الذين لا يحققون الشرط في 
العينة . 


بين أنه عند تقدير مجموع فوق مجتمع المستخدمين المحققين للشرط. تعطي 
الخطة ( GLS ) ١‏ أصغر من تباين الخطة (ب) فقط إذا كان e C<2VO‏ حيث © معامل 
اختلاف المفردة موضع الدراسة بين المستخدمين المحققين للشرط و 0نسبة 
المستخدمين المحققين الشرط في الشركة . تجاهل ال ت م م . 


ice 15-9‏ عشوائية بسيطة حجمها tn,‏ ۸= ۸ ومتوسطها ر سحي من 
أن ja) = SA(1/n)+(1/72)].)‏ ۷)77 حيث y,‏ متوسط الوحدات ال ”الباقية من العينة 


(ب) [(1/5)-1/50)ى = زر Vv)‏ (ج) 0 > cov{y,y,-¥}‏ . وتكرار المعاينة يتضمن 
إعادة سحب كل من العينة والعينة الجزئية , 


n e‏ العينات العشوائية البسيطة المتميزة ذات الحجم « هو 
a‏ ودين وهناك ell‏ بإيجاد مجموعات أصغر من العيئنات ذات الحجم 
ينه اد ate‏ العينات العشوائية البسيطة. وإحدى هذه 

يا WEN‏ پام القطاعات غير التامة المتوازنة . وهذه عيّنات 
ak 2‏ الوحدات بحيث» () تظهر كل وحدة في العدد 
'أ) يظهر كل زوج من الوحدات Le‏ في + من oc‏ 


تتضمن ١‏ وحدة متميزة 





المعاينة العشوائية البسيطة ۷١‏ 


تحقق من أن n=r(r—-1)/(N—1)‏ > وأن عدد العيّنات المتيمزة في الملجموعة 
هو ۲١/١‏ . وفوق مجموعة ire‏ تصاميم القطاعات غير UWI‏ المتوازنة» برهن بالرموز 
العادية أنه إذا كان y‏ متوسط OF is‏ )1( 5۶/۸ -1) = وى 
و(ب) (1 > ۴ ر م 1) = رتو)ن هو تقدير غير منحاز ل VG)‏ , 


ملاحظة : لا توجد طريقة عامة HEY‏ أصغر قيمة ل يمكن معها إقامة تصميم 
قطاع غير تام متوازن. وأحيانا يقدم أصغر 7 معروف NYN(N=n)!‏ من العيّنات, ما 
يعيدنا إلى العينات العشوائية البسيطة . ولكن في حالة e n=10 . N=91‏ يكون لأصغر 
مجموعة تصاميم قطاعات غير تامة متوازنة 91 عينة في مقابل ما يزيد على 6 تريليونات 
(بالمقياس الأمريكي) من العينات العشوائية البسيطة وقد 5 Avadhani‏ 
و Sukhatme‏ (1973) كيف يمكن استخدام تصاميم: القطاعات غير التامة المتوازنة في 
محاولة لتخفيض تكاليف السفر بين وحدات المعايئة . 


(18-5) ما يلي هو توضيح من Royall‏ )1968( لحقيقة أنه في المعاينة العشوائية 
البسيطة لا يكون لمتوسط العينة Y‏ تباين أصغري بانتظام ضمن صف المقدّرات من 
الشكل Sw y,‏ التي درسها Godambe‏ )1955( » حيث يمكن للوزن fw,‏ يعتمد على 
الوحدات الأخرى في العيّنة. by‏ حالة e 0-2 e N=3‏ خذ المقدّر. 


+4ys; ¥2=1y.+hys‏ وبر - =1y, +4y2; Ë,‏ ور 
حيث jal Y,‏ هن العينة التي تتضمن الوحدتين (ii)‏ . برهن نتائج OL Royall‏ 
A‏ غير منحاز Oly‏ (۷)۲,(>۷0إذا كان 0<(رر-,3-ر3)را|والتوضیح مأخوذ من 
مثال أسبق ل Roy‏ و Chakravarti‏ )1960( . 


)14-1( هذا التمرين هو مثال اخر على مقدرات معدّة من أجل معام خاصة 
للمجتمعات. فعلى ضوء قرار يجب اتخاذه أخذت عيّنة عشوائية بسيطة. وقد 
bad‏ أن aby,‏ يكون منخفضًا بصورة غير عادية و,,«إمرتفعًا بصورة غير عادية . وني حالة 


تقنية المعاينة الإحصائية 
vy‏ : 
التالي ل۲ . 


0 3 > ۰ 8 
كهذه درس Sarndall‏ (1972) المقدّر غير المنحاز 
,ردون Ys=yte y‏ 


إذا تضمنت العينة 
إذا تضمنت العينة =jr-c y, O99 Vy‏ 
في جميع العيّنات الأخرى توع- 
حيث c‏ عدد ثابت. برهن نتيجة OL Sarndall‏ 7 غير منحاز وأن 


3 52 2c 
i ]م-‎ 2 ow ==] 


 0<c<(y,—y, in إذا كان‎ VR) > VG) بحيث يكون‎ 


(۲۰-۲) عندما يكون 7-8 في مجتمع و 6,6,8,13 Sy e y=1,4,5,5,‏ أنه في 
حالة n=y‏ » ۷0(=1.5 بينم) 1/)20-0.214 عندما c=1.5‏ (أفضل قيمة (cS‏ 
و0.357عندما تكون ع مساوية ل 1و2 . 


وبأخذ المعلومات الواردة في التمرين )14-1( في الاعتبار» يمكن وضع خطة 
معاينة بديلة فنضع ٠,‏ ,افي كل عينة» ثم نسحب عيّنة عشوائية بسيطة» حجمها 
2 من t Yyy‏ ولنرمز لمتوسط هذه العينة ب الى . وتقدير لآ هو 
(yı + 692+ 8‏ = لا 
بن Ot‏ کک tose‏ عد 
بعت ان رلا غير منحاز Oly‏ تباينه 9۷6/16 ۔ وؤ ےا ۔ ع كا حت zal‏ 
أن 6560 )1 . وهذا التقدير eax 9 i‏ جتمسع كهذا بين أيضا 
d‏ ينه 42 a\‏ د لد s‏ مار“ 
هي ٠١ ۰۰ Da Di‏ ورو tt Wg‏ (فصل 0( بثلاث طبقات 


~- ب چ م ی ی یج کنخ 








CAD EEY 


ij gioi النسب و النسب‎ aisles 


)١-۳( ٍ‏ خواص مميزة نوعية 

نرغب أحيانا في تقدير العدد JS!‏ أو النسبة المئوية لوحدات في المجتمع تمتلك 
خاصة مميزة ماء of‏ انتا أو تقع ضمن صف معرّف. والعديد من النتائج الق تشر 
بانتظام من عمليات par‏ شامل» أو مسوح إحصائية» هي من هذا القبيل» فمثلاً 
عدد الأشخاص العاطلين عن العمل» النسبة المئوية من المجتمع التي تتصف بأنها 
وطنية المولد. ويمكن إدخال التصنيف مباشرة إلى ورقة الاستبيان» كا في المسائل التي 
يجاب عنها ب«نعم» أو «لا». وفي حالات أخرى تكون القياسات الأصلية مستمرة 
بشكل أو بآخر» ويجري إدخال التصنيف عند جدولة النتائج . فيمكن أن نسجل Site‏ 
أعمار المستجيبين إلى أقرب سنة» ولكننا ننشر النسبة المئوية في المجتمع لمن هم في سن 
الستين وما فوق . 


رموز: نفرض أن كل وحدة في المجتمع تقع في أحد الصفين © أو C‏ . والرمز 
كا يلي : 


عدد الوحدات من © في نسبة الوحدات من © في 


a‏ الجتمع العينة 2 المجتمع 
A‏ 


a P=A/N p=a/n 
. وفي العمل الإحصائي‎ . Nan أو‎ Np هو‎ A هو م » وتقدير العيّنة ل‎ P وتقدير العيّنة ل‎ 
غالبًا ما يجري تطبيق التوزيع الثنائي على تقديرات مثل ٠و م . وكما سنرى فإن التوزيع‎ 


vý 


VE‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


الصحيح في حالة مجتمعات منتهية هو التوزيع فوق الهندسي» ومع ذلك فإن التوزيع 
الثنائي يشكل isle‏ تقريبًا مُرضيًا. 
(Y-Y)‏ تباين تقديرات العينة 
يمكنناء من خلال تدبير بسيط» تطبيق النظريات التي أرسيناها في الفصل الثاني 
على هذه الحالة. ففي كل وحدة من العيّنة أو المجتمع › > dey, aya‏ أنه 1 إذا كانت 
الوحدة من © وعلى أنه صفر إذا كانت من © . ومن الواضح أنه في هذا المجتمع من 


قيم ,ر : 
)3.1( فرت م 
1 
2 
Yi‏ 
4ے 1 
reg i (3.2)‏ 
ولدينا أيضا في العيّنة : 
Èy,‏ 
yoi_="=p (3.3)‏ 
n n‏ 


ney كتلك المتعلقة بتفدير جموع‎ P يمكن اعقباز فسالة تقدير 4 و‎ JUL, 


مجتمع يأخذ فيه كل إلالقيمة 1 أو صفرًا . ولكي نستخدم نظريات الفصل الثاني تعر 
Xol‏ عن 2و IYL?‏ موم. ونلاحظ أن 


2 = “y = a = np 
Ly A=NP, Ly 


N 
ee Nt 








معاينة النسب والنسب المئوية vo‏ 


WU by pay. حيث م-20-1‎ 


21 á n (3.5) 








ويعطي تطبيق النظريات )0-1 (£-Yy (YEN)‏ على هذا المجتمع» النتائج 
التالية في حالة معاينة عشوائية بسيطة للوحدات التي تم تصنيفها. 


نظرية (1-7) 
نسبة العينة 7م هي تقدير غير منحاز لنسبة المجتمع PAIN‏ . 


نظرية (Yat)‏ 
تباين م هو 


وذلك با ستخدام المعادلة (3.4) . 


نتيجة )١(‏ 
إذا كانت مو2 النسبتين المئويتين من العينة والمجتمع » على الترتيب» للوحدات 
الواقعة في الصف © » فتستمر صحة العلاقة (3.6) من أجل تباين م . 


(Y) نتيجة‎ 





V(A) _ P0 (N n) 


n -1 (3.7) 





Los‏ المعاينة الاحصائية 
ji‏ تقنية المعاينة الإ 


نظرية (Y-Y)‏ 98 
التقدير غير المنحاز لتباين (Sp‏ نحسبه من العينة هو 


v(p) =s,? = Noa 


)3.8( بر 0 
a ’ 59‏ 
نا فى النتيجة التالية للنظرية )٤-۲(‏ أنه في حالة متغير مستمر ,ليكول : 
S (N-n)‏ 
aie‏ كك A‏ 


تقديرًا غير منحاز لتباين متوسط العينة لر . 


وفي حالة OI‏ تأخذ ممكان ر » وقد GLE‏ المعادلة (3.5) أن 





ہو گے ی 
n-1 (3.10)‏ 
ومنه : 
ag (3.11)‏ کح = تر = v(p)‏ 


وينتج أنه إذا كان N‏ كبرا جدًا بالنسة ١‏ 

ينتج بيرا جدا بالنسبة إلى en‏ بحيث يمكن إهمال الات م م). 

——_ فإن الكمية‎ 
P 
n-1 

هي تقدير غير منحاز لتباين م . 

وقد تبدو هذه النتيجة محيرة لبعض القراء. باعتبار 

ثابتة تقريباء في التطبيقات العملية 

7 ليس تقديرًا غير منحاز 


أن العبارة pain‏ مستخدمة بصورة 


se”‏ من أجل تقدير التباين. والحقيقة هي أن 


معاينة النسب والنسب المثوية Vy‏ 


ae‏ حة 


المقدار 


500 MN og (3.12) 


A ee i 5-5‏ 
هو تقدير غير منحاز لتباين e ANP‏ وهو تقدير لمجموع عدد وحدات المجتمع الواقعة 
فى الصف © . 


مثال 
من قائمة تحوي 3042 من الأسماء والعناوينء بيّنت عيّنة عشوائية بسيطة 
من 200 من الأسماء. لدى التقصي» أن 38 من العناوين خاطئة . قدَّر العدد الكلي 
للعناوين التي تحتاج إلى تصحيح في القائمة. واحسب الخطأ المعياري هذا التقدير. 
لدينا: 
n=200, 4-38, p=0.19‏ ,2-3042 
وتقدير العدد الكلي للعناوين الخاطئة هو 
A = Np = (3042)(0.19) = 578‏ 
S4 = /[(3042)(2842)(0.19)(0.81)/199] = 6686 = 81.8‏ 


وبا أن نسبة المعاينة تیت السبعة ف SUI‏ » فإن الأثر الذي يتركه عامل الرت م م) 
بسيط i‏ ولإزاحة هذا العامل نضع Yun‏ من (N-n)‏ . وبالإإضافة إل ذلك إذا 
وضعنا بدلا من (n-1)‏ نجد العلاقة الأبسط 

Sne = Nv pq/n = (3042)V(0.19)(0.81)/200 = 84.4 


وهذه النتيجة على توافق قريب بصورة مقبولة من النتيجة السابقة وهي 81.8 . 


وتصح العلاقات السابقة الموافقة لتباين وتقدير تباين م . فقط إذا ei‏ 
الوحدات إلى © أو © وبحيث تكون مهي نسبة عدد وحدات العيّنة الواقعة في © إلى 
العدد الكلى لوحدات العيّئة . وتوجد حالة عامة تتألف فيها كل وحدة من مجموعة من 


تقنية المعاينة الإحصائية 
i VA‏ 


ديأ هذ ٠‏ الأمثلة : 
العناصر» والعناصر هي التي يجري تصنيفها . وفي) يلي قليل من 


وحدة المعايئة العتاصر 

أسرة أعضاء الأسرة 

58 مستقدسرة 
Ardei‏ البيضات منفردة 
teint‏ ثمرات الخوخ منفردة 


التي تنتمي | h yc 0 ca‏ ا 
فقرة لاحقة . 


(r-r)‏ تأثير P‏ على الأخطاء المعيارية 
تبين المعادلة )3.6( كيفية تغير تباين تقدير نسبة مع تغيّر م|» وذلك من أجل قيم 
al‏ ل ”وN‏ . وإذا أهملنا عامل )> م (e‏ نجد 


vo- 


ويبين الجدول (A)‏ الدالة PO‏ وجذرها التربيعي . ويمكن اعتبار هاتين الدالتين 
تباين عينة حجمها الواحد وانحرافها المعياري» على الترتيب . 


جدول (1-7) قيم VP ۵ APO‏ حيث ‏ هي النسبة المئوية من المجتمع الواقعة في الصف © 
S ee a.‏ ع > 
P 0 10 20 30 40 50 60 70 80 90 100‏ 
ير >> > 2> 2Ş‏ ص ل لے 
0 900 1600 2100 2400 2500 2400 2100 1600 900 0 
0 30 40 46 49 50 49 46 40 30 





PQ 
VPO | 0 





ish,‏ الدالتان geod‏ العظمى عندما ينقسم المجتمع عل Gael‏ بين 
LA, KER,‏ متناظران حول هذه النقطة . ويتغير الخطأ المعياري ل م بصورة طفيفة 





معاينة النسب والنسب المئوية v4‏ 


ا تكون مني أي OLS‏ بين 30 بالمائة و70 بالمائة . ونحتاج عند القيمة 
العظمى ل © ۷۶ وهي 50 e‏ إلى عيّنة حجمها 100 » لكي ينخفض الخطأ Solel‏ 
للتقدير إلى 5 بالمائة. . وبلوغ خطأ معياري مساو ل 1 بالمائة يحتاج إلى عيّدة 
حجمها 2500 . ۰ 


ولا تكون هذه المعالجة مناسبة عندما ينصبٌ اهتمامنا على العدد الكلى لوحدات 
المجتمع الواقعة ضمن الصف ١‏ . ومن الطبيعي أكثر, في هذه الحالة» أن نسأل: هل 
يمكن أن يكون التقدير صحيحًا في حدود 7 بالمائة من المجموع ee » AAL‏ وهكذا 
ننحو إلى التفكير في الانحراف ال معياري [re‏ عنه على شكل كسر أو نسبة مثوية من 
القيمة الحقيقية 772 والكسر هو 


One _N VPQ "= Q N-n 3.13 
NP VnNP PVN عت‎ 


وتدعى هذه الكمية Sale‏ معامل اختلاف التقدير. وإذا كان عامل (ت م م) مهملا 
يصبح هذا المعامل مساويًا ل م n‏ / ۷0 . ويبين الجدول (Y-Y)‏ النسبة VO / P‏ 
التى يمكن اعتبارها معامل الاختلاف لعينة حجمها 1 . 

















في الصف © 
oo 31.6 14.1 9.9 4.4 3.0 2.0‏ إن له 
VQ|P 1.5 1.2 1.0 0.8 0.7 0.5 0.3‏ 


ile UL Gy‏ حجمها ثابت» يتناقص معامل اختلاف تقدير المجموع الذي 
يقع ضمن الصف © بصورة ثابتة كلما ازدادت النسبة المثوية ا حقيقية ضمن C‏ . ويكون 


تقنية المعاينة الإحصائية 
z m‏ 


; ئة . ونحتاج oli‏ كبيرة ldo‏ كى : 
المعامل مرتفعًا عندما تكون 5 أقل من 5 بالماثة . ونحتاج ينات كبيرا a‏ كي نحصل 
AER”‏ ات دققة للعدد الكل الذي يمتلك أي صفة من الصفات النادرة في 
المجتمع . ونی حالة P=1%‏ یہب أن يكون 99= ۸ ۷ حتى ينخفض معامل اختلاف 
التقدير إلى 0.10 أو 10 بالمائة . lias‏ يعني أن حجم ا e‏ 9801 چ > i‏ 
المعاينة العشوائية البسيطة» أو أية طريقة في المعاينة معدّة لأغراض عامة » طريقة كثيرة 
التكاليف عند تقدير العدد الكل للوحدات من النوع النادر. 


)£1( التو زيع الثنائي 
بها أن المجتمع هو من نوع خاص bo‏ تأخذ فيه Ufy,‏ القيمة 1 أو0 فيمكننا 
إيجاد دالة التكرار الفعلية للتقدير م وليس فقط متوسطه وتباينه . 


GIE‏ المجتمع 4 من وحدات الصف € و (N-A)‏ وحدة من e C‏ حيث 
P=A/N‏ . وإذا اتفق أن كانت الوحدة المسحوبة الأولى من الصف © » فيبقى في 
المجتمع (4-1) وحدة من © و (N-A)‏ وحدة من C‏ . وهكذا تتغير نسبة الوحدات 
من © بعد السحب الأولء بصورة طفيفة فتصبح (1-/4-1(/)2) . وعلى الوجه YI‏ 
إذا كان السحب الأول من ') تتحول نسبة الوحدات من © إلى AMN-1)‏ . وف المعاينة 
بدون إعادة تبقى النسبة في تغير مستمر حتى ينتهي السحب بأكمله . وفى هذه الفقرة 
نتجاهل مثل هذه التغيّرات. أي Lat‏ نفرض P‏ ثابتة » وهذا يؤدي إلى ull‏ بأن كلا 
من pS (N-A) 3 A‏ بالنسبة ont‏ العينة 5 » أوأن المعاينة هي معاينة مع الإعادة. 


ae z‏ الفرض. WLS‏ عملية سحب العينة من سلسلة من ۸ من 
د داحتال سحب وحدة من يساوي في كل منها ‏ هذه الحالة تُنتج دالة 

التكرار الثنائية المعروفة لعر soe ٠لا ae‏ 

las‏ و د وحدات العينة التي تنتمي إلى الصف © احتهال أن 

تحوي العينة ‏ من وحدات الصف © هو g‏ 

)3.14( 


n! 
Pr(a) = (n ar 





معاينة النسب والنسب المثوية A\‏ 


ويمكن جدولة دالة تكرار ۾ أو p=aln‏ « أو تقدير المجموع NP‏ مستخدمين هذه 
العبارة ‘ ` 
هناك ثلاث جموعات شاملة من الجداول. وجميعها yey‏ م وفق فترات 
طوها 0.01 . ومدى ٣هو‏ کا يلي في كل منها. 
مكتب الولايات المتحدة للمقاييس )1950( U.S. Bureau of Satandards‏ 
Ll ly‏ تدهب من 1 إلى 9 وفق OLS‏ تساوي الواحد) N=1(1)49‏ 
n=50(5)100 ` Roming (1952)‏ 
معمل هارفارد للحسابات )1955( Havard Computation Laboratory‏ : 
n=1 (1)50 (2)100 (10)200 )20(500 0‏ 


)٥-۳(‏ التوزيع فوق اهندسي 
يمكن إيجاد توزيع م دون الفرض ob‏ المجتمع كبير بالنسبة إلى العيّنة . إن عدد 
وحدات المجتمع في الصفين © و "© هو 4 و '4 , على الترتيب. وسنحسب احتمال أن 
الأعداد الموافقة في العينة هي »و cal‏ على الترتيب» حيث 


a+a'=n s A+A'=N 


وفي المعاينة العشوائية البسيطة يكون لكل من ال CD)‏ من الاختيارات 
المختلفة ل وحدة من أصل N‏ الفرصة نفسها في أن تكون هي الوحدات المسحوبة . 
ولإيجاد الاحتمال الذي نريده» نحسب كم من هذه العينات يتضمن ۾ وحدة 
بالضبط من © و'همن "© . وعدد الاختيارات المختلفة ل »من الوحدات 
ال 4 الموجودة في © هو ee (A)‏ عدد الاختيارات المختلفة ل '6 من أصل Al‏ 
هو )4( . ويمكن ضم أي اختيار من النوع الأول لأي اختيار من النوع الثاني لتشكيل 
عيّنة محتلفة بالصورة المطلوبة . ويكون العدد الكلي للعينات من الشكل المطلوب هو 


إذن 


AY 


th‏ حجمها on‏ فإن احتمال كونها من النوم 
و 


Pr(a, a'|A, A) =(4 i | 
A’) OEA هو‎ m | 
.15( h 


i‏ 3 ن استنتاج توزر 
التكراري له أو comp‏ ومنه مباشرة يمكن استنتاج توزيع 
تحراري) ‏ 


enna 


هذا هو التوزيع OTT‏ 
1 زيم فى (3.15) بالتوزيع فوق ا هندسي 
مويدعى التوزيع في ( i‏ 


E r 


فوق اهندسية فى (3.15 
بات یمک كتابة الاحتالات فوق ال هندسية في ) ) على 
Li n) 4‏ 1 ت د : : 
E‏ ولتسهيل 


الشكل التالي 


n: A(A 1)...(A a 1)(A')(A 1)...(A a + 1) 3 16 
( ) 


a!(n—a)! 
N(N-1)...(N-n+1) 





مثال 


لذ غينة 
aol‏ ة من 8 تحوي 3 ذكور و 5إناث. أوجد Ilə‏ تكرار عدد | كور في 
8 
عشوائية بسيطة حجمها 4 . في هذه الحالة لدينا 


A=3 ‘=‏ 
«n=4‏ و N=5‏ ¢ 4-5 3 
ومن العلاقة (3.16) نجد أن دالة تکرار عدد الذكور a‏ هو ک| يلي : 
الاحتمال í‏ 5 
A 5.4.3.2 _ 1‏ 0 
14“ 8.7.6.5 !0!4 
A 3.5.4.3 -Í‏ 1 
14 8.7.6.5 !113 
6 ے 3.2.5.4 AL‏ 2 
14“ 3.7.6.5 !212 
1 ے 3.2.1.5 p a‏ 
14 8.7.6.5 1 !311 
ipdan‏ 4 
ويمكن أن يوق القارىء من أن متوسط 


عدد الذكو 2 هو 3/2 وتباينه 15/28 . وتتفق 
هذه النتائج مع القانونين المذكورين Úle‏ في الفقرة 5 -23). واللذان يعطيّان 








معاينة النسب والنسب المئوية AY‏ 


N-n 35 
Vi = — اج‎ so 
(np) = خسم لطم‎ = 4-55 


)1-1( حدود الثقة 
نناقش أولاً معنى حدود الثقة في حالة مميزات وصفية. في العيّنة يقع a‏ 
من أصل ”في الصف © . لنفرض أن الاستقراءات ستتم حول العدد A‏ من وحدات 
المجتمع الواقعة ضمن الصف © وللحصول على حد الثقة الأعلى ل 4 نحسب 
قيمة A,‏ بحيث يكون احتمال أن تحوي العينة a‏ أوأقل من وحدات © » من أجل هذه 
القيمة عبارة عن مقدار pre‏ » مثلاً 0.025 . وبصورة أدق تحقق ر A‏ المعادلة . 


È Pr(j,n—jl|Av, N- Âu) =ayU (3.17) 
j=0 


Pro‏ هو الد الاحتالي الموافق للتوزيع فوق الهندسي. Ej‏ عرفناه ف 
المعادلة (3.15) . 


Lith, shake Mates:‏ يتطلب تحقق المعادلة (3.17) » قيمة غير صحيحة 
AJ‏ بصورة ile‏ بينم| ينبغي أن تكون 4 عددًا صحيحًا . وعمليًا A, slides‏ همساوية 
لأصغر قيمة صحيحة ل 4 بحيث يكون الطرف الأيسر من (17 .3) أقل من أو 
يساوي a,‏ . وبصورة مشابهة» فإن حد الثقة الأدنى A,‏ هو Sh‏ قيا Taped‏ بحي 
إن n‏ 
sa, (3.18)‏ ررق - ال LP n-jlÂL,‏ 


وعندئذ نجد حدود الثقة ل م Py = Ãu/N, 3 Ê, =ALJN. Job‏ 
وتتوافر طرق كثيرة جدًا لحساب حدود الثقة. 
طرق مضبوطة تماما 
يقدم Chung‏ و Delury‏ (1950) جداول ل 95,90 و %99 حدود ثقة ل م . وذلك 


في حالة N=2500 , N=500‏ و 10000-//ويمكن الحصول على القيم الموافقة 


تقنية المعاينة الإحصائية 


الحجوم بوساطة الاستيفاء . ويعطي Lieberman‏ 
. حدودًا فردية وتراكمية للتوزيع فوق الندسي, 


Ag 
من حجمم فيا بين هذه‎ 
جداو ل تتضمن حد‎ (1961) Owen و‎ 
. حتى المائة‎ bt يمتد‎ N إلا أن‎ 

الت © . الطبيعي 

ale‏ نجد أن أحد أشكال التقريب الطبيعي لحدود 


من )3.8( الخاصة بتقدير تباين م » 


ثقة PJ‏ هو 
p+ N1 - fVpa/ (n =+] (3.19)‏ 


حيث iost g f=n/N‏ المتغير الطبيعو الموافقة لاحتمال الثقة . ونادرًا ما يقدم استخدام 
الحد المألوف « / و فرقًا يُذكر. والحد الأخير في الطرف الأيمن هو تصحيح من 
أجل الاستمرار. وينتج هذا تحسنا طفيفًا فقط في دقة التقريب . 


af Le,‏ حال» يعطي التقريب | dole pal‏ وبدون التصحيح 6 ond‏ ثقة 
ضيقة LE‏ ويتوقف thd!‏ في التقريب الطبيعي على المقادير N,p,n‏ »و ,» . والكمية 
التي يكون الخطأ فيها أكثر حساسية هي من أو على وجه التحديد. العدد الملجوظ 
من الصف الأصغر. ويقدم الجدول x 5 (WY)‏ ; 
ويقدم الحدول (Y-Y)‏ قواعد عمل لتقرد تی يمك استخدا 
التقريب الطبيعي (3.19) . =< i‏ 
جدول (FN)‏ أصغر قيم ل م» تبرّر استخدام التقريب الط 


n =‏ 7 عدد اللاحظات 5 
حجم العينة الصف yi‏ اليس np‏ 


Sf eee eT” 
30 
15 


; 50 
0.5 20 80 
0.3 40 600 
0.1 10 © 
0.05 80 






ja @‏ *0~ 
هذا يعني أن م صغيرة جدًا بحيث wy‏ . 
P EE‏ بواسون 





وقد ضعت القواعد 3 الجدول (Y-Y)‏ بحيث إنه مع %95 حدود ثقة» لا تزيد 
القيمة الحقيقة لاحتمال of‏ يفشل حدا الثقة في احتواء القيمة معن %5.5 . بالإضافة 
إلى أن Je~‏ أن يكون الحد الأعلى أقل من هو بين 2.5 و 3.5 بالمائة» واحتمال أن 
يتجاوز الحد الأدنى P‏ يقع بين 2.5 و 1.5 بالمائة . 


مثال )١(‏ 
يوجد 37 من وحدات الصف 0 في عينة عشوائية بسيطة حجمها 100 مسحوبة 
من مجتمع حجمه 500 . أوجد 9095 حدي ثقة لنسبة ومجموع وحدات الصف الموجودة 

في المجتمع . لدينا في هذا المثال 

p=0.37 N=500 n=100 
ويقع المثال ضمن الحدود التي تسمح باستخدام التقريب الطبيعي . والخطأ المعياري‎ 
المقدر ل مهو‎ 


¥(1—f)pq/(n - 1) = V(0.8)(0.37)(0.63)/99 = 0.0434 


والتصحيح من أجل الاستمرار وهو 1/2n‏ يساوي 0.005 . ولذلك فإن تقدير حدي الثقة 


J‏ مهو 
x 0.0434 + 0.005) = 0.37 + 0.090‏ 1.96( + 0.37 
f, =0.280, Ê, =0.460‏ 


والحدان کا نقرؤئهما من جداول Chung‏ و Delury‏ هما 0.285 و 0.462 على الترتيب . 
ولإيجاد الحدود الخاصة بالعدد الكل لوحدات الصف © ف المجتمع e‏ نضرب 
ب ۸ فنحصل على 140 و 230 على الترتيب . 


تقريبات التوزيع الثنائي 

عندما لا ينطبق التقريب الطبيعي » يمكن إيجاد حدود ل P‏ من جداول التوزيع 
الثنائي (فقرة (to‏ وتعديلها عند الضرورة لتأخذ في الحساب عامل الت م م. 
5 5 الجدول 11 فى الحداول الإحصائية ل Fisher‏ و Yates‏ )1957( حدود 








AN‏ تقنية امعاينة الإحصانه” 


ثقة ل م باستخدام التوزيع الثنائي 6 وذلك من أجل أية قيمة ل cn‏ وهي بديل مفيد 


. sts التقر يبه‎ CL امه َة‎ ٠ 
ب التقريب ي‎ taS (Y) JA للجداول العادية للتوزيع الثنائي . ويبين‎ 


(Y) مثال‎ . 

re سيو‎ Pat N 
8 l في‎ Romig في الصف © . ومن جدول‎ 
و 0.164 ( وإذا‎ 0.042 Fisher - Yates لم هما 0.041 و 0.165 . (تعطى جداول‎ 
من 905 6 تكون الحدود المحسوبة بهذه الطريقة دقيقة بم فيه‎ Jat كسر المعاينة‎ f کان‎ 
الكفاية من أجل معظم الأهداف. وفي هذا المثال 0.2-/ ونحتاج إلى التعديل.‎ 
./1-/-/0.8 - 0.894. ولإجراء التعديل. نقصر الفترة بين م وكل من الحدين بنسبة‎ 
: وتكون الحدود المعدلة كما يلي‎ 

Ê, = 0.090- (0.894)(0.090 — 0.041) 0.046 

Pu = 0.090 + (0.894)(0.165 — 0.090) = 0.157 


والحدان کا نقرؤهما من جداول Chung‏ و Delury‏ هما 0.045 و 0.157 على الترتيب . 


وقدم Su (1975) Burstein‏ هذه الحسابات أكثر دقة بقليل. فلنفرض 
أن ه وحدة من اميل من الوحدات تقع في الصف C‏ رفي a=9 JU lia‏ , 
0" ). في P,‏ نضع 0.085-(0.5-م) بدلا من aln=0.090‏ . وق 
7 > نضع (a+a/n)=0.0909‏ ونأخذ 0-A Laat‏ على الشكل (N-n)/(N-1)‏ وهكذا dos‏ 
lad,‏ لطريقة Burstein‏ أن 


Ê, = 0.085 - (0.895)(0.085 - 0.041) > 0.046 
Py = 0.0909 + (0.895)(0.165 — 0.0909) = 0.157 


مثال (۳) 


ب PRT‏ الس الي لب :قروا مال Chasse Ua‏ ہا ce‏ 


معاينة النسب والنسب المثوية AV‏ 


المقام الأول بحد الثقة الأعلى ل 4 . لنفرض أن 200 تسجيل من أصل 1000 قد تم 
التحقق منها وأننا نقبل التسجيلات الألف إذا لم نعثر على أية أخطاء. فهناك جداول 
موضوعة کي تعطي جد الثقة الأعل لعدد الأخطاء في الدفعة من التسجيلات بأكملها. 
ونستنتج تقريبا جيدا من العلاقة التالية. احتمال عدم العثور على خطأ في ob (dein‏ 
4 من الأخطاء موجودة في N‏ - هو وفمًا للتوزيع فوق الهندسي . 
اسم ع (N-AXN-A-1)...(N-A-ntD‏ 
N(N-1)...(N—-n+1) N-u‏ 
حيث u=(n—1)/2‏ . وعلى سبيل المثال. في حالة n=200‏ . 4-10 » 
N=1000‏ « يعطي التقريب )890.5/900.5( e‏ وباللوغاریتهات نجد أنها تساوي 
7 وهكذا يكون 4-10 (معدل خطأ يساوي 1%( هو على وجه التقريب 90% حد 
bel rey‏ لعدد الأخطاء في دفعة التسجيلات الألف . 


(۷-۳) التصنيف في أكثر من صفين 

عند تقديم النتائج » كثيرا ما نصنف الوحدات إلى أكثر من صفين. إذ يمكن 
تصنيف عينة من مجتمع بشري إلى حمس عشرة زمرة مدى كل منها هخس سنوات . وحتى 
عندما يكون الجواب المفترض لسؤال هو «نعم» أو «لا» فيمكن أن تقع النتائج التي 
نحصل Lele‏ فعلا في أربعة صفوف «نعم»» «لا»» «لا أعرف»., « لا جواب» . 
وسنوضح تعميم النظرية إلى مثل هذه الحاللات» من خلال الحالة التي يوجد فيها ثلاثة 
صفوف . ونفترض أن عدد الوحدات» من الصف : c‏ هو ,4 في المجتمع و ,دفي العينة . 
حيث 


N=LA, n=La, Pat p= 
N n 


وعندما يكون حجم العيّنة صغيرا بالنسبة لكل المقادير ,4 . فيمكن» بصورة 
(deel‏ اعتبار الاحتالات 5 ثابتة خلال عملية سحب العينة واحتهال سحب العيّنة 
الملحوظة Shab‏ معطى من خلال عبارة التوزيع متعدد الحدود. 


n! å 
Pr(@1) Taal 1 Fa Ps (3.20) 


isuli i ...‏ الاحصائية 
k E 20 +‏ عندما OS‏ كس 7 
الثنائي » ويشكل تقريبا جيدا يخود المعاينة 


والعبارة الصحيحة لاحتتال سحب العينة الملحوظة هي 


e-2) ay 


وهذه العبارة هى الامتداد الطبيعي للمعادلة )3.15( فقرة (-0)» والموافقة للتوزيع فوق 
الهندمي . فالبسط هو عدد العّنات المتميزة ذات الحجم ” التي يمكن تشكيلها متضمنة 
,4 وحدة من الصف 1 » ره وحدة من الصف 2و Oma,‏ من الصف 3 . 

(A -= Y)‏ حدود الثقة عند وجود أكثر من صفين 

الحالة 1 

نحسب 

eg‏ الوحدات في العينة من أي صف بمفرده 
p= SSS ee, E‏ 

أو 
ater,‏ _ _العدد الكلي ENG‏ من مجموعة من الصفوف 

p= —_—_—_ 7ل‎ 


n 
n 


4 Ap ; ¢ ال‎ an 
أعرف»»‎ Yo إذا صنفت الأجوبة إلى «نعم»»‎ ee de ice 95 
مساوية لنسبة من أجابوا بنعم في العيّنة» أو بصورة أخرى‎ P جوار فيمكن أخذ‎ 


ce ill 3‏ به من أعطوا جوابا محددًا (نعم أو (Y‏ فى العنة . وى LS‏ الحالتتن» 
م أن العف يري ل اال go‏ ا ne AA sp‏ 
2 قيمة 


من خلال تقسيم الوحدات ال 


Ei إلى صفين فقط . والنظ رة ال ير“‎ eg 
ونحسب حر والنظرية التى قدمناها سابقا تنطبق‎ -IH على هذه‎ 


لد الثقة وفق ما بيناه في الفقرة (3-7) . 


معاينة النسب والنسب المثوية ۸۹ 
الحالة 11 
تلغى أحيانا صفوف معينة» andy‏ من تقسيم الصفوف الباقية إلى جزأين . 
وعلى سبيل المثال. يمكن إلغاء الأشخاص الذين لا يعرفون أولم يقدموا جوابًا. isty‏ 
بعين الاعتبار نسبة من قالوا «نعم» إلى مجموع من أجابوا ب«نعم» أو «لا» . والنسب 
التي تكون بنيتها من هذا النرع هي في الغالب مثيرة للاهتمام في مسوح العيّنات . والمقام 
في نسبة كهذه ليس ily en‏ عدد ما '” أصغر من ۸ . 


مع أن gratan‏ عينة إلى أخرى فلا يزال من الممكن استخدام النتائج 
السابقة عن طريق أخذ التوزيع الشرطي ل م في عيّنات ccs‏ فيها كلا nop‏ 
n'y‏ وقد UL‏ إلى هذه الحيلة في الفقرة .)١7-1(‏ لنفرض أن 


4 
pz, n'=a,+4@2, n=a,+a2+@3 
61+ 42 


وبحيث يكون ,هعدد الوحدات في العينة التي تنتمي إلى صفوف لا تحظى We‏ 
باهت|منا. فعندئل. وكا هو مبين في الفقرة القادمة. يكون التوزيع الشرطي ل a‏ 
ورههو التوزيع فوق الهندسي الذي نحصل عليه عندما يكون حجم العيّنة n'‏ 
وحجم المجتمع GUL N'=A,+A,‏ نجد من (3.19) أن التقريب الطبيعي لحدود الثقة 
الشرطية من أجل )4+ P=A (A‏ هو: 


)3.22( + مس ]غم 


وإذا كانت قيمة N‏ غير معروفة» فيمكن وضع ۸/۸١‏ بدلا من n'IN'‏ 
في حد الت م م في (3.22) . 





A-Y)‏ التوزيع الشرطي ل م 
لإيجاد هذا التوزيع. نقصر انتباهنا على عينات حجمها وفيها n=a +a,‏ 
من الوحدات التي تنتمي إلى الصفين 1و2 . وعدد العيّنات المتميزة من هذا النوع هو 


تقنية المعاينة الاحصائية 


AND om 


a; 
ن بين هله الات تسد أن عدد تلك التي تجن تتضمن ,»من الصف 1 وري‎ 
{ie وبقسمة‎ . (Y-Y) بسط العلاقة )3.21( » فقرة‎ d من الصف 2 قد أعطي سابقًا‎ 
البسط على (3.23) نجد‎ 


Pr (aılAı, A2, n, n') = 0) / م‎ (3.24) 


ج02 +041 
وهذا توزيع فوق هندسي عادي من أجل عينة حجمها Cn‏ مجتمع حجمه 
N'=A +A,‏ . 
مثال 
ليكن المجتمع Wye‏ من حمس وحدات b,c,d,e,f‏ واقعة في ثلاثة صفوف 
رموز الوحدات 4 الصف 





1 1 b 
2 2 c,d 
3 2 e, f 





وبأخذ عينات عشوائية حجمها 3 » نرغب في تقدير gl 5-4 NA +A)‏ في هذه 
الحالة» 1/3 . وهكذا dow‏ 5-/2 ۸'=3 . 


ey‏ الاعيدات مكنة من الچ 3ن لكل منها الاحتمال نفسه» وسنصتفها وفقا 


. n' لقيمة‎ 
n'=1 
ج ي ا ا‎ 
le الاحتا‎ 
Lall a a, الشرطي‎ sil 
a ا ا‎ 
bef 1 A a : -14 


معاينة النسب والنسب المئوية 


٩۱ 
الحصول على‎ Sada, 94, كانت العيّنات محددة بقيمتي‎ ies 
=0 6 a=1 ٠ haas Fy 


ره ؛ أو 0= 


LeVian) > a,=1 » 4,‏ الشرطية 
و ٠23‏ على الترتيب» تتفق مع العبا 2 


رة العامة في (3.24) . وبالإضافة إلى ذلك 
E(p)=3‏ 

2 

«i=()()+@)G)-n75 


والتقدير م غير منحاز. ويتفق تباينه 


مع العلاقة العامة 

| (Nam \P@_(3=1)(1)(2) =2 

o; 22-066) 9‏ 
ولي حالة 2= توجد ست عيّنات ممكنة, تعطي فقط مجموعتين من القيم 
<a, J‏ 5 

n =2 
i الاحتمال‎ 
العينة‎ a, a, p (ه-م) الشرطى‎ 
ي ف سس‎ 
bce, bcf, bde, or bdf 1 1 1 3 
0 2 0 1 -4 


cde or cdf 


al 


والتقدير غير منحاز هنا أيضاء وتباينه هو 
م - ()()+ )=2 
ويمكن التحقق من ذلك من العلاقة العامة. ونلاحظ أن التباين هو فقط 1/4 التباين 


الذي حصلنا عليه عندما كان .n'=1‏ ولي معالحة شرطية يتغير التباين مع شكل العينة 
التي سحبناها . 


dy‏ حالة e n'=3‏ توجد فقط عينة واحدة BSE‏ هي b,c,d‏ . وهذا يعطي الكسر 
الصحيح للمجتمع 3 . والتباين الشرطي ل مهو صفرء كا تشر إلى ذلك العلاقة 
العامة التي تصبح صفرًا عندما N'=n'‏ . 





تقنية المعاينة الإحصائية 
: | 


ay 
559 رم_. ) نسب ومجاميع فوق مجتمعات جر‎ 

إذا كنا نقوم بتقديرات منفصلة في كل من عدد من المجتمعات ples Ba‏ 

فيمكن تطبيق نتائج الفقرتين (A-Y)‏ 


الدراسة التي ستنتمي إليها وحدات العينة» 
و(" 4). ويمكن تقديم بیان العيّنة كما يلي : 










. 1 الميدان‎ 2o : 
عددالوحدات‎ | a a, ; 


eii a, a,’ n 


ومن بين الوحدات en‏ وجدنا أن (ata)‏ تقع في الميدان 1 ومن بين هذه 
تقع da,‏ الصف © . ونقدر نسبة الوحدات الواقعة في الصف © من الميدان 1 
ب =a Ma +a)‏ م : وقد نوقش التوزيع التكراري وحدود الثقة ل ILH Sp,‏ 
1 من الفقرة (AY)‏ وفي الفقرة (-94). ولتقدير المجموع ,4 لوحدات الصف 
© في الميدان 1 » هناك إمكانيتان» إذا كان oN,‏ العدد الكلي لوحدات الميدان | 
1 من المجتمع معروفاء فيمكن استخدام التقدير الشرطي 

2 5 Nia, 
A N mo aT (3.25) 

ونحسب خطأه المعياري على الشكل 

(Ay) = Nı/1-(rı/NINpı4ı/ ("1¬ 1) (3.26) 


n=a ta حيث‎ 





وإذا كان ZEN,‏ معروف فالتقدير هو 
a Na,‏ 


’ .21 
Aa ee) 


مع تقدير للخطأ المعياري هو 


(n/N)Vpqi(n - 1) (3.28)‏ - 1خ > ميو 


معاينة النسب والنسب ay Bahl‏ 


. p=al/n حيث‎ 


)1-7 1( مقارنات بين ميادين ختلفة 
بها أن تقديرات النسب تتم في الميادين المختلفة بصورة مستقلة» فيمكن القيام 
بمقارنات بين هذه النسب وفقا للطرق الابتدائية المعتادة . وعى سبيل المثال. لاختيار 
ما إذا كانت النسبة =a (a ta)‏ م غتلفة بصورة مهمة عن النسبة 
JSS » p,=a,/(a,+4,)‏ الجدول 222 المعتاد 


الميدان 





n Mm‏ المجموع 


ويكون تطبيق اختبار 1 y all‏ مناسباً Fisher]‏ ,1958[ أو التقريب الطبيعى 
لتوزيع (PTP)‏ . وبصورة ممائلة» نقوم بمقارنات بين النسب في أكثر من ميدانين 
بالطرق المعروفة في حالة جدول تصنيف 2>۸ . 


ومن عين pd‏ كرقب في انيار ما BY‏ كان تلف رن ية 
عن Se ca,‏ ما إذا كان عدد الجمهوريين الذين يفضلون مقترحاً ما أكبر من عدد 
الديمقراطيين الذين يفضلونه . وتحت الفرضية الابتدائية Ob‏ هذين العددين متساويان 
في المجتمع. ينبغي أن ينقسم المجموع cn!=ayta,‏ في الميدانين المدروسين» بين 
الصفين باحتمالات متساوية. Sky‏ يمكن اعتبار ه كعدد النجاحات في توزيع 
ثنائی يتضمن LL Sn!‏ وباحتمال نجاح 1/2 وفقاً للفرضية الابتدائية . ويمكن التحقق 
oy‏ أن الانحراف الطبيعي lamas)‏ من أجل الاستمرار) هو 


2(\a,—4n'|-4 
Vn' 


| 
رة المعاينة الإحصائية : 
OT l ٤‏ | 
1 مح تقدير السب في المعاينة وما 1 | 
0 1 ا easy‏ العلرق السابقة إذا كانت كل وحدة عنقودا 
ای لي لريب لوه في صف © . وذ كانت كل سن 
بين| نقدر نحن س p=a Im els,‏ نسبة poball‏ في الوحدة i‏ 
ت العينة الواقعة في © هي 


من العناصر› 
تتضمن العدد نفسه ”من العناصر؛ 
التى تنتمى إلى الصف © . فنسبة وحدا 


_2a ln 
en glk 


أى أن التقدير مهو المتوسط غير المرجح للكميات P;‏ . وبالتالي عه ,بدلا 
من ,نزء أمكن تطبيق العلاقات في الفصل الثاني لتعطي التباين الحقيقي والتباين المقذر 
pe‏ | 


N 
V(p) أذ‎ E P-P? l (3.29) 
n N-1. 


وتقدير العينة غير المنحاز لهذا التباين هو 


n) :‏ 5م- 
2p) p) (3.30)‏ لذ رين 

)١(لاثم‎ 

عو لحت مجموعة من مرضى الجذام بدواء دة 8 أسبوعاً . ولقياس تأثير الدواء 
على عصيات الجذام, اختبرنا جرثوميا وجود العصيات في ستة مواقع من جسم كل 
مريض . وبين ال 366 موقعا كان 153 c‏ أو9041.8 e‏ سلبياً. ما هو الخطأ المعيارى لهذه 
النسبة؟ ويأتي هذا المثال من تجربة خاضعة لإرادة المجرب بدلا من مسح إحصائي» 
إلا أنها توضح مدى الخطأ الذي نرتكبه باستخدام التوزيم الثنائى . من علاقة التوز 


* 


s.e. (p) > Vpq/(n-1) = J(41.8)(58.2)/365 = 2.58% 





معاينة النسب والنسب المئوية qo‏ 


وكل سر هو عنقود من الوحدات فيه =m‏ -6 عناصر (مواقع) MEY e‏ الخطأ 
المعياري باستخدام العلاقة الصحيحة, نحتاج | لى التوزيع التكراري للقيم ال 61 
ل,م. ومن الأسهل جدولة توزيع ,رعدد المواقع السلبية عند كل مريض . وبالتعبير 
عن Lager,‏ يكون 16 100% ,م ومن التوزيع في الجدول )4-0( نجد 222-669 ۶ و 


' “لام‎ _ [669-10537761] _ 9 279 
ea =D a (61)(60) 


s.e. w=". e. (7) =4.65% 


ومنه 


وهذا العدد هوحوالي 1.8 مرة القيمة التي يعطيها تطبيق العلاقة “Ea‏ وتتطلب علاقة 
all‏ الثنائى ي ارش بن الع من موقع اف من ريش ek‏ مع أنه 
عدد ex‏ .01 من المواقع ALJ‏ وهي or‏ من التوزيع 
الثنائي °)0.58+0.42( . لاحظ فرط roe‏ الملحوظة /#للمرضى الذين ليس لديهم 
مواقع سلبية Í‏ و لديم خمسة أو ستة مواقع سلبية . 


جدول (E-F)‏ عدد المواقع السلبية للمريض الواحد 











f 17 11 4 4 7 14 4 61 
fyi 0 11 8 12 28 70 24 153 
fs 2.3 101 183 176 96 28 0.3 61.0 





العنقودية ¡ وكان done ee‏ ت الوحدات d‏ العينة الواقعة d‏ الصف © هي 


Ms 


Qi 





p= e (3.31) 


Ma 
3 


i 


s es — 


isuli La‏ الإحصائية 


(\\-Y) تركيبها النسبة » وقد درسناه في الفقرة‎ à 
ول مم أنه من النادر أن يكون هز‎ a. د‎ 
وسندرسه في الفصل السادس وهو منحاز قليلاء مع نه من النادر أن يكون هذا‎ 
. الانحياز ذا أهمية عملية‎ 

. وإذا وضعنا »من أجل sy,‏ من 
ل مهو 


44 


أجل Gx‏ )2.39( » نجد أن التباين التقريبي 


59 - Pm}? 
Y= la Pn? )3.32( 


ae N 
ode هو متوسط‎ 84-37 IN في المجتمع و‎ ٤ الصف‎ pels هى نسبة‎  ثيح‎ 
العناصر في العنقود الواحد. والعبارة البديلة هي‎ 
-fN 2 (p, — P)* 
vo LE (m) eP (3.33) 


ويبين هذا الشكل أن التباين التقريبي يتضمن مجموع مربعات ley‏ 
لانحرافات المقادير معن القيمة م الخاصة با لمجتمع . 


ومن أجل التباين المقدّر نجد 
1-f¥a2—-2p Lam +p? Lm:‏ 
vip) =f 2 eee (3.34)‏ 


حيث 71/1( -71 هو متوسط عدد العناصر للعنقود الواحد فى العينة . 


(Y) مثال‎ 


1 snt S “6 b عينة‎ Joe 
asd PA 2 رسيي‎ YI سنة 1947 فى‎ 
المجتمع‎ : G ي حياء 6و 7من القطاع الصحي الشرقى من‎ 
ف 1 بلتيمور. ويتصمن جد‎ i ال‎ 
لما إذا‎ lady (ly ولي الجدول )0-1( صنفنا الأشخاص في كل منزل‎ sae ظ‎ pa 
mtr 3 ) Ml و ستشاروا طبيبا في الأشهر الاثني عشر‎ 
> ب و‎ cor 4 i $ و‎ is 
Vad aila شي انخاس اق رعو يس ل الال‎ 
روا طبيبا. وسنأخذ في حالة التوزيع الثنائي‎ 


351111 





= N الك اله‎ NAN أ‎ A NA NNA NA NA N RK نت للا ال‎ =m =m عع لحا‎ AN Is 
لما‎ 

| »> 4 ج» بج > بم ماص وص جه ص اك يه ب خاي ج ات يم و ا بي ص اص ص بم ص اي واي 
= 


AO =m NN YN =‏ ومح واد ج> ص بم بس 
PHAN 525085555588 |Ý‏ 


ومنه 
في العام الأخير 
y‏ 


مشا 


a; 


نعم 


جدول )0-1( البيا 


ن الإ 
الإناث 


0.2885 


30 

104 
حصائي 
عدد 


معاينة النسب والنسب المثوية 
0-10 
pq _ (0.2885)(0.7115) _ 0.00197‏ 
الذكور 


e 


ثية بسيطة 


n = 104, 


Voin (P) = 
mi 


من 0 منزلا 
عدد الأشخاص 
رقم المنزل 


۹۷ 


n= 30 iol, وجحود 30 عنقوداً‎ a> أجل علاقة النسبة‎ m 
m=i العدد الكلي في المنزل‎ 
ami عدد الذين راجعوا الطبيب من التزل‎ 

ک| سبق P=0.2885‏ 


m=—— =3.4667 
30 


LZ a? = 86; 7: m? = 404; 7: am, =113‏ 
ويمكن تجاهل ال ت م م . وبالتالي نجد من (3.34) e‏ 


2 (86) — 2)0.2885()113( + )0.2885(7:)404( 
(30)(29)(3.4667)? 


والتباين المعطى بطريقة النسبةء 0.00520 » هو أكر من ذلك المعطى بعلاقة 
التوزيع الثنائي. 0.00197 . ولأسباب take‏ تختلف العائلات من حيث تواتر زيارة 
أفرادها للطبيب . وني العيّنة ككل كانت نسبة الذين استشاروا طبيباً هي فقط أكثر من 
ربع بقليل» ولكن توجد بضع عائلات زار كل عضو فيها الطبيب. وقد نحصل على 
نتائج PEALT‏ صفة يميل جميع الأفراد في الأسرة نفسها إلى أن يتصرفوا حيافا 
بالطريقة نفسها. وعند تقدير نسبة الذكور في المجتمع تكون النتائج مختلفة . 
وبحسابات من النوع نفسه نجد : 
العلاقة الثنائية v(p)=0.00240‏ 
علاقة النسبة : v(p)=0.00114‏ 
وهنا تغالي العلاقة AS‏ قي padi‏ التباين والب lined «(lca ote‏ 
المنازل قد ol‏ كنتيجة للزواج وبالتالي فهي تتضمن 153 واحدا وأنشى واحدةء 
of JUL,‏ نسبة الذكور للعائلة الواحدة تختلف بأقل من نصف ما هو متوقع من علاقة 
التوزيع الثشائي . ولا توجد أي من الأسر الثلاثين. باستثناء واحدة تتضمن فرداً 
واحداء أي مؤلفة بكاملها من الذكور. أو بكاملها من الإناث. وإذا كان التوزيع 
الثنائي قابلا للتطبيق بقيمة حقيقية ل P‏ تساوي النصف تقريباً فستشكل المنازل التى 
يكون أفرادها من الجنس نفسه ربع المنازل التي حجمها 2 e‏ ومن المنازل التي 


v(p) = 0.00520 


معاينة النسب والنسب المثوية ۹۹ 


. هذه الخاصة لنسبة الجنس‎ » (1942) Hurwitz و‎ Hansen وفد افش‎ . 1 Lesna 
توضيحات أخرى للخطأ المرتكب نتيجة استخدام غير سليم‎ (1957) Kish وأعهلى‎ 


تمارين 
)1-1( في مجتمع يتضمن e A'=2 , 4-4 N=6‏ احسب قيمة ۾ لكل العيّنات 
e‏ الي حجمها 3 , محقق من النظريات اللعطاة الخاصة بمتوسظ p=ain ply‏ . 
وتحفق أن 
eke‏ 
(n —1)N‏ 


هو تقدير غير منحاز لتباين م . 


AIS 2000 في عينة عشوائية بسيطة حجمها 200 من مجتمع يحوي‎ (Y-Y) 
. كانت 120 كلية إلى جانب اقتراح معين» وكان 57 ضد الاقتراح» و23 بدون رأي‎ 
. حدي ثقة لعدد الكليات في المجتمع التي توافق على الاقتراح‎ 95% J35 

(Y-Y)‏ هل تعطي نتائج العيّنة السابقة دليلاً Le‏ على أن أغلبية الكليات في 
المجتمع توافق على الاقتراح؟ 


EC oC, of, على العناصر‎ N=7 فيه‎ (+t Syst (t-f) 

D, yD, «D, «C,‏ . وقد اخذت عينة عشوائية بسيطة حجمها 4 لكي نقدر بواسطتها 

نسبة عدد العناصر © إلى عدد العناصر © و2 . احسب التوزيم الشرطي aid‏ 
النسبة م . وتحقق من صحة العلاقة الموافقة للتباين الشرطي . 


(0-9) في JEM‏ السابق. ماهو احتمال SF of‏ عينة حجمها 4 العنصر 
8 ؟ وبالتالي احسب التباين الوسطي ل م فوق كل العينات العشوائية البسيطة التى 
حجمها 4 » وتحقق من جوابك بوساطة العلاقة العامة . l‏ 


Dianas i المعاينة‎ iii; 


ila,‏ 290 أسرة من مدينة 
iis Soca a‏ | من ي oF‏ 
ى تملك أو تستاجو السك وما إذا كانت 


الداخلية . وكانت النتائج كما يلي 


-۳( 

8 أسرة د ات كل اس 

00 المستخدم الوحيد‎ Laf 
م الوحيد لدورة المياه‎ eter ا‎ aal 
a 6 109 1 290 

)ا( قذر من أجل الأسر المستأجرة 4 من يستخدمود المنافع وحدهم ES hsls‏ 

المعياري لشديرك. 

(ب) قدّر العدد JS!‏ للعائلات المستأجرة في المدينة التي تشارك غيرها في المنافع واعط 

الخطأ المعياري لتقديرك . 


(۷-۴) إذا كان العدد الكل للعائلات المستأجرة في التمرين (5-9) في 
المدينة 7526 . قم بتفدير جديد لعدد المستأجرين الذين يشاركون غيرهم دورة المياه 
واعط Gad!‏ المعياري لهذا التقدير. 


؛)٠١٠-۴ الاير اعفد الكلي للوحدات في الصف ع في الميدان 1 (فقرة‎ sa Y) 
SEN, كان‎ 13] A’ '=Na/n وب‎ bby aa, يوصي بالتقدير ,=4 إذا كان‎ 
إلى تباين‎ A, أنه في العينات الكبيرة ة تكون نسبة تباين‎ Sy ومتجاهلا الت م م‎ 
مساوية (,م+0/)0 تقريباً. حيث حيث النسبة من المجتمع غير الموجودة في الميدان‎ A; 


AO -۳( ake alae‏ نسبة الوحدات في الفترة ة 1 الواقعة فى الصف 
عرض الشروط | | 
لشرو لني تتم ھا LAAEN, sian‏ كبيراً في التباين . 


)4-1( في عينة عشوائية بسيطة 
الو 5 
وحدات من الصف GC‏ العّنة . Tar‏ من مجتمع حجمه 30 e‏ لم توجد 
للعدد 4 من وحدات الصف © من الى or‏ فوق الهندسي e‏ أوجد الحد الأعل 
, من | 
أوجد أيضا التق ب ع الموافق ad Sle! 95% J‏ وحيدة الذيل. 
k nra‏ ل .الذي ن صل عليه بحساب 95% pet nm rr ass‏ 


ساق ارال اللقوية ۱۰۱ 


الفترة كا وصفناء في الفقرة iy‏ جرب Lat‏ الطريقة المذكورة على الصفحة 
٩۸ء‏ مئال (TF)‏ 


)٠١-۴(‏ لدى مصلحة الصحة الطلابية سجل بالعدد الإجالي N‏ للطلاب 

الذين يستحقون الخدمة الطبية وبالعدد الإجالي ۲ للزيارات التي قام بها الطلاب خلال 
عام . وبعض الطلاب لم يقم بأية زيارة» وترغب المصلحة بتقدير العدد المتوسط 
للزيارات Y/N,‏ من أجل N I‏ الذين قاموا بزيارة واحدة على الأقل إلا أنها لا تعلم 
قيمة a: N,‏ و 0 
الطبية Susy.‏ أن ibn,‏ من الطلاب ال« في العيّنة قاموا بزيارة واحدة على الأقل Oly‏ 
عدد الزيارات الكل y‏ متجاهلين عامل الت مم في هذا السا 
Se (1)‏ أن ,۸/«تقدير غير منحاز YIN,‏ وأن تباينه الشرطي هو Sin,‏ حيث 
Us‏ عدد الزيارات بين الطلاب الذين قاموا بزيارة واحدة على الأقل . 
(ب) الطريقة الثانية لتقديرٍ YIN,‏ هي أن تستخدم N = SNn /n‏ كتقدير JILIN J‏ 
Yn/Nn,‏ ع أ YINS‏ . بين أن هذا التقدير منحاز وأن نسبة الانحياز إلى القيمة 
الحقيقية ,هي على وجه التقريب ,۸۸/( (N-N‏ أوجد عبارة تقريبية لتباين التقدير 
if Ges Nn,‏ ن للتقدير في (ly‏ تبايناً أعلى إذا كان 


S> (N-N,)n, (=) 
Nin N, 


» إذا كان متقديرا م وفقا للتوزيع الثنائي 6 ومبنيا على من التكرارات‎ Te 
فلدينا عندئذ وبصورة تقريبية‎ 


rd 0-3 


015 أي التقديرين السابقين يبدو أكثر J iso‏ الظروف الآتية؟ 
Y=3011 « N=2004‏ . ينت العينة حيث 100 «n=‏ أن 3 WU‏ قاموا بزيارة واحدة 
على PY‏ وأن عدد الزيارات الكل كان 152 وتقدير التباين هو 1.55 . 


9 المعاينة الاحصائية 


8 من 7 4 عند‎ al ع‎ 9 
ما يكون‎ . p fms ¢ C . i 4 عشوائيه‎ y HE ae 


من العناصر وذلك من T‏ : قودية متغيراً فا با باستخدا 
ر. إل حلة العنمودي 9 ads‏ الان سوه با 
الارتاط صمن bes . + a‏ ن بالقارنه مع 
in) ~)‏ لم ) وكيف تكو : 
apie aio aa <a‏ 
i le IE © «tal 0‏ 


a £ أعلى وأدنى قيمة‎ La 


5 ¢ الاحصائى المذ 
يدول )00( يشير البيان ال حصائي "كور 


E ا‎ Zag عورد‎ 3 d Veo 30 ف عنة‎ 


| :1 ات Lt‏ الأسنان E‏ العام 
دناه a a‏ له 
رأوا Cub‏ وقارنه مخ التقدير ! a‏ 





: الأسنان‎ ih» 
ern = شخا‎ So cob bb; 
5 1 í y 
4 5 
s 1 a 4 x 
4 
1 3 l 
3 2 2 3 0 3 
3 s 3 4 1 3 
1 2 3 ‘ : 
3 1 2 . 
4 i 3 i : 7 
4 0 4 j a : 
3 i . : : 2 
2 0 2 3 : : 
7 2 5 4 1 3 
iá 1 3 2 0 2 
3 0 3 4 0 4 





)١14-7(‏ إحدى الطرق لمعاينة صفة 


1945) Haldane 


نادرة» هي of‏ و ae Ses TE‏ 
”” من الوحدات git‏ تمتلك هذه الصفة النادرة 


٠م وإذا أمكن تجاهل عامل ال ت م‎ lam حمث يتقرر العدد‎ ٠ 
بين أن احتمال أن يكون الحجم الإجمالي لل المطلوبة مساوياً هو‎ 





معاينة النسب والنسب المثوية ber‏ 


(n-1)! وري‎ 
E ee 0 سي‎ 


حيث 7 هو تواتر الصفة النادرة. prl Lay!‏ الوسظى لحمل العيّنة وين أنه 
إذا كان m>1‏ « فإن (1-)/(1-:)-م هو تقدير غير منحاز لمملزيد من المناقشة 
انظر Finney‏ )1949( و Sandelius‏ )1951( . الذى oo‏ خطة تستمر فيها المعاينة حتى 


يتم العثور على ” أو يبلغ الحجم الكلي للعينة الحد المقرر Whe‏ ر . أا يحصل أول . . 
انظر Lat‏ الفقرة (0-4). 





aw)‏ للخ 


تقحير حجم العيّنة 


(1-4) مثال افتراضي 
عند تخطيط مسح إحصائي نصل [slo‏ إلى مرحلة يجب أن نتخذ فيها قراراً حول 
حجم العيّنة . وهذا القرار مهم . فعيّنة كبيرة جدأ تتضمن هدراً للمصادر, وعيّنة صغيرة 
جد Jla‏ من فائدة النتائج . ولا يمكن UAL‏ القرار» dnd ody gees lila‏ ذلك LS‏ 
في الغالب لا نمتلك معلومات كافية تجعلنا تتأكد من أن اختيارنا لحجم العينة هو 
الاختيار الأفضل . وتقدم نظرية المعاينة إطاراً نفكر ضمنه تفكيراً منطقياً في DLW‏ 
haii‏ وة 


ويمكن أن يبن المثال الافتراضي الخطوات المطلوبة للوصول |إلى حل . لنفرض 
أن Las‏ في الانثروبولوجيا tec‏ لدا سكان جزيرة cle‏ ويرغب من بين أشياء 
esi‏ أ ie‏ النسبة المئوية للسكان التي تمتلك الزمرة الدموية © . وقد تأمن 
التعاون بحيث يصبح من الممكن أخذ عيّنة عشوائية بسيطة. فكم يجب أن يكون 
حجم العينة؟ 


لا يمكن مناقشة هذا السؤال قبل أن نتلقى Vol‏ جواباً عن سؤال آخر: ما هي 
الدقة التي يرغبها الاختصاصي في معرفته للنسبة المئوية للسكان الذين يمتلكون الزمرة 
الدموية؟ Gy‏ الإجابة. يعرض الاختصاصي بأنه سيكون راضياً إذا كانت النسبة المئوية 
صحيحة في حدود 5+ بالمائة» بمعنى أنه إذا كانت العينة gl‏ ودود 3 SUL‏ من ذوي 
الزمرة الدموية 0 . فإن النسبة المئوية في كامل الجزيرة تقع بالتأكيد بين 38 و 48 . 


1۰6 


رة المعاينة الإحصائية 
iá‏ « 
SUG ‘ns Of .٠ 8 E‏ الاختصا yul‏ 
es‏ ص Wii.‏ 
ا - (dala,‏ دقة فى حدود 5 بالماثة , إلا إذا قسنا الزمرة 
اک من أن نضمن 6 an . S ne‏ لعل í | ‘ie‏ 
الدموية لكل فرد . إذ مهما كانت ١‏ كبيرة ؛ فهناك فرصة للحصوك 2 غير محظو 
بالمرّة بحيث تقدم Ub in‏ بأكثر من الدقة المرغوبة أي 5 بالمائة . ويجيب 
ook 5 . 5 ' 0 E‏ - . 
الاستساعى عرد آھ یی اك وا کب قي he HAAN‏ من 20 لي الخصود 
على عيّنة غير موفقة؛ وكل ما يطلبه هو قيمة Yin‏ من محاضرة في الإحصاء . 
ونكون الآن في وضع نستطيع فيه القيام بتقدير تقريبي nd‏ ولتبسيط الأمور, 
ويمكن التحقق مما إذا كانت هذه الافتراضات منطقية عندما نعرف قيمة ١‏ بصورة 


وبتعبير عملي » يجب أن تقع م ضمن المجال e (PES)‏ باستثناء فرصة واحدة من 
عشرين. وبا أننا نفترض أن م تتوزع طبيعياً حول P‏ » فيجب أن تقع ضمن المجال 
(P£20,)‏ » باستثناء فرصة واحدة من عشرين . وبالإضافة إلى ذلك فإن : 


o, =VPQ/n 
Pics أو‎ 2/PQ/n=5 
25 
النقطة صعوبة مشتركة بالنسبة لجميع المسائل المتعلقة بتقدير‎ eer د‎ 
۰ “۰. 8 ad عىنة.‎ > 
على خاصيّة ما للمجتمع نقوم‎ dasan حصانا على صيغة ل «ولكن‎ ٠ S حجم‎ 


ETTA REY Jol 
i - ااه‎ (ie cf ih باخد العينة لتقديرها. والخا‎ 
هي الكمية  التي نريد‎ JLL قياسها. ولذلك يب ¦ صيه. في هذا‎ 


سال إل i‏ , 
اة بل كس" نسل الاختصاصى إذا كان Lab‏ على إعطائنا فكرة ما عن 
د < ستناد إلى معلومات إحصائية سابقة حول جماعات عرقية 
بخ العرقي هذه الجزيرة, يجيب ail‏ سيكون 
لائة إلى 60 بالمائة . 


د 
ssl‏ وإلى تحميناته المتعلقة بالتار 
aoe‏ اا 





5 1۰%۷ 
ثقدير -حجم العينة 


وهذه المعلومات كافية لتقديم جواب مفيد. ذلك لأنه من أجل أي قيمة 
ل م بين 30و 60 » يقع الحداء PO‏ بين 2/00 والنهاية العظمى لهذا الجداء 2500 التي تمع 
عند النقطة P=50‏ . والقيمة n‏ الموافقة تقع بين 336 و 400 . ولكي نكون على الجانب 
الآمنء نأخذ القيمة 0 قيمة مبدئية لحجم العينة n‏ 


ويمكن الآن sole]‏ النظر في الفرضيات التي اعتمدناها في هذا التحليل. 
ومع 7-400 و P‏ بين 60 و 30 . ينبغي أن يكون توزيع م قريبا من التوزيع الي 
وما إذا كان عامل ال ت م م مطلوباً أم لا يعتمد على عدد سكان الجزيرة . وإذا تجاوز 
المجتمع 8000 » فإن كسر المعاينة أقل من UL S‏ وليس من الضروري القيام SL‏ 
تعديل من أجل عامل ال ت م م. ونناقش في الفقرة (4-4 ) طريقة تطبيق التعديل 
المطلوب من جديد. في حال الحاجة إليه . 


(Y - £)‏ تحليل المسألة 
ا لخطوات الرئيسة التي يتضمنها اختيار العينة هي كا يلي : 

١‏ يجب أن يكون هناك تصور ما حول ما نتوقعه من العينة . ويمكن أن يكون هذا 
التصور بدلالة حدود الخطأ المرغوبة » كا في GL SU‏ أو بدلالة قرار ما 
سنتخذه أو عمل سنقوم به عندما تصبح نتائج العينة معروفة . وتبقى مسؤولية 
تأطير التصور» بصورة رئيسة» على عاتق الأشخاص الذين يرغبون في استخدام 
atts‏ المسح الإحصائي. عل بأنهم يحتاجون, في الغالب» للإرشاد كي توضع 
رغباتهم في شكل عددي . 

m‏ يجب إيجاد معادلة ما تربط م بالدقة المرغوبة للعينة . وستتغير المعادلة وفقاً لمحتوى 
الدقة المرغوبة» ووفقاً لنوع المعاينة الذي سيجري تطبيقه . وإحدى فوائد المعاينة 
الاحتمالية هي أنها تمكننا من وضع مثل هذه المعادلة . 

pyas -¥‏ هله المعادلة بعض الخواص المجهولة للمجتمع على شكل معا . 

٤‏ - ويحدث WE‏ أن ُنشر معلومات إحصائية تتعلق بأجزاء رئيسة معيّنة من المجتمع» 
وتوضع حدود الخطأ المرغوبة لكل جزء ونقوم بحسابات منفصلة لقيمة ”في كل 
جزء. ثم نحسب الحجم الكلي بالجمع . 


تقنية المعاينه الإحصائية 


M ۰۸‏ وى ميم معايئةء ويكون هدد المفردات أحيانا 
د نقاس عادة أكثر من مفردة أو = i‏ الدقة لكل مفردة » فقد تقود الحسابات إلى 
ITE‏ ة المرغوبه من 
عير وإذا binds‏ ا e‏ وجب إيجاد طريقة ما 
لسلة من القيم المتعارضه ‏ 
=« ل بن هذه القيم . 0 è‏ ف اا ١‏ علي 1 
a‏ وده a‏ اياج رة ما إذا کات IS‏ مع pall‏ 
و 5 ب i‏ 


att 0‏ ة LEY‏ العيّنة. وهذا علب I plas‏ للتكلفة والعمل والوقت . والمواد 
ce.) ae‏ اليب للق Lat‏ للعيان أحياناً أنه LY‏ 
المطلوبة للحصول على عيّنة الحجم المقترح . Tras‏ 

قرار صعب - فإما أن نمضي 


it ‘ . e : -z‏ ‘ اجهة 
E E O a‏ 
بعيّنه ذات حجم أصغر بكثير» Wks‏ نخمض فه» او ال rar‏ وع حتی 
تتوافر لنا موارد أكثر. 

وسننافش e‏ 2 الفقرات القادمة ç‏ بعض هذه المسائل بتفصيل أكبر. 


is )"”- £)‏ الدقة 

يمكن التعبير عن الدقة المرغوبة بعرض كمية ا خطا في تقديرات العينة التي JE‏ 
التسامح بها. ونُحدّد هذه الكمية» بأفضل شكل نستطيعه» في ضوء الاستخدامات 
لمنتظرة لنتائج العينة. ويكون من الصعب أحياناً أن نقرر مدى الخطأ الذي ينبغي 
التسامح به» خاصة عندما يكون للنتائج استخدامات عديدة محتلفة . لنفرض أننا 
سألنا الاختصاصي في علم الأنثرويولوجيا عن cadi‏ الذي جعله يرغب في أن تكون 
النسيية af‏ لذوي الزمرة الدموية 0 صحيحة في حدود 5 EUL‏ ات مثلاء 4 
أو 6 بالمائة. فقد يجيب Ob‏ الاستخدام ١١ء T i‏ ا 
عل اوتا ن ا اي او ا ي 
ie rue‏ دان بقوة أن انتماء سكان الجزيرة هو إما إلى نوع عنصري 
a‏ حوالي 53 باماثة . أو إلى نوع تكون النسبة Gell‏ فيه حوالي 
S ys‏ خط في التقدير مقداره خسة في BU‏ هو صغير US‏ 


إلى أحد Ji ia‏ | 
ن یکو ر حد هدين النوعين. وعلى أ فليس لديه اعترا 
يكون حد Ub!‏ 4 أو م باماثة . E ae‏ 


تقدير حجم العينة ١١4‏ 


. وهكذا فإن اختيار ال 5 SUL‏ من قبل الاختصاصى كان إلى حد ماء اختيارًا 
كيفيا. وفي هذا المجال يقدم المثال السابق نموذجاً عن الطريقة التى نقرر فيها غالا 
حول حد للخطأ. وفي الحقيقة كان ذلك الاختصاصى St‏ إحاطة بها يريد ما سيوجد 
عند الكثير من العلماء الآخرين أو الكثير من الإداريين . وعد إ]ثارة مسآلة الدرحة 
المرغوبة من الدقة للمرة الأولى » فقد يعترف مثل هؤلاء الأشخاص بأنهم لم يفكروا قطّ 
os DLL‏ لديهم أية أفكار حول الجواب . dey‏ أي حال. فقد كانت خبرتي أنه 
بعد قا بسي : سيتمكنون في الغالب من LEY!‏ ولو بصورة تقريبية على الأقل» 
لحجم حد الخطأ الذي يبدو معقولا بالنسبة لهم . 


وقد لا نستطيع في العديد من ا حالات التطبيقية المضي لأبعد من ذلك . ويقع 
جزء من الصعوبة في أننا لا نعرف ما يكفي عن OLS‏ حجوم ULE‏ للخطأ من حيث 
تأثيرها على حكمة وصحة القرارات التطبيقية التي ستتخذ بوحي من نتائج المسح 
الإحصائي. ويستحق هذا الموضوع من الدراسة أكثر مما يتلقاه حاليًا. ومع تجمعٌ 
المعرفة وتراكمها سيصبح اختيار الدرجة المرغوبة في الدقة أسهل. وحتى عندما تكون 
تبعات الأخطاء معروفة فهناك, على أي cle‏ العديد من المسوح الإحصائية المهمة 
الى سحام نتائجها من قبل أناس مختلفين ولغايات ختلفة» وبعض هذه الغايات 
لا تكون مرئية عند تخطيط المسح الإحصائي . وبالتالي فإن عنصرا من العمل التخميني 
قد يفرض نفسه عند تحديد الدقة وذلك لفترة لاحقة من الزمن . 


وإذا أخذت العينة لهدف هو في غاية التحديد» وليكن مثلا اتخاذ قرار نعم أو 
لا أو لتقرير مبلغ المال الذي سينفق على مغامرة معينة» فيمكنناء. poole‏ عرض الدقة 
التى نحتاجها بطريقة (Le ast‏ وذلك بدلالة تبعات الخطأ في القرار. ونعطي معالحة 
ade‏ لمسائل من هذا النوع في الفقرة (AWE)‏ وهي تقدم. بالرغم من الحاجة إلى 
التوسع فيهاء بداية منطقية لحل . 


4 م١‎ we / F 
رعابئة السب‎ Mike jij 7 pon: “4 o4 
ماهلا‎ tule عا‎ tal Pini 
وزيم الموافقة على هامش ما 4 للخطا فى‎ I Shee تصنف ات إلى‎ 
التعرض لمخاطرة تجاوز الخ‎ fai واا‎ | E مي‎ 
P النسبة المقدّرة لوحدات الصف ) وعي‎ 


P‏ ي اننا رد 
aa‏ للمقدار 4 » ولكن باحتمال | ty £ 7 SPA‏ 
Pr (| ip /‏ 


s 
vss 


= 1 ( = 


; 1 ; 
ونفترض معاينة عشوائية بسيطة ٠‏ كرا jai‏ أن م تتوزع طبيعيا. ومن النظرية 


dou (Y-Y) الفقرة‎ 5 (Y-Y) 
ane 
بالدرجة المرغوبة للدقة هي‎ ١ ومن ثم فإن العلاقة التي تربط‎ 


z je‏ -ه 
n‏ 


حيث ؛ هي قيمة المتغير الطبيعي المعراري , الي تقطم مساحة قدرها ر من كل من 
الذيلين . وبحلها من أجل en‏ زوز ؛ 
PQ‏ 


a 
i TAD) (4.1) 


ويي التطبيق العمل نبدل في هذا القائون بتقدير سلفي م . وإذا کان ۸ كبيرا 
of‏ التقريب الأول يعطي 


7 (4.2) 


Valle ical Anand التباين ا مرغوب‎ 
ne 


تقدير حبسم العينة ۱۱۱ 


وعد التطبيق تحسب Yah‏ ہہ فإذا كان nf‏ مهما تعتبر ,#تقريياً مرضياً 
ل في المعادلة (41) . وإذا لم يتوافر ذلك. فمن الظاهر من مقارنة (4.1) و )4.2( 
أننا نحصل عل من العلاقة : 
(4.3) سا ين RE. OE‏ 
1+(no—-1)/N  1+(n0/N)‏ 
مثال : 
d = 0.05,p = 0.5,» = 0.05, = 2‏ 


9 (4)(0.5)(0.5) 8 


no= و00‎ 47 


لنفرض أنه يوجد 3200 شخص ha‏ على الجزيرة . فنحتاج لعامل cop oi‏ 
"Tatas DIN TH 2‏ 

وإذا E‏ عن كل من 4 و مو »كنسب مئوية بدلا من نسب في صيغة My‏ 
فإن ji‏ نة تبقى صحيحة. lay‏ أن الجداء وم يتزايد عندما تتحرك في اتجاه 
ار أو 50 بالمائة» Lif‏ نحصل على تقدير Bile‏ ل » باختيارنا ted‏ مهي ء 
المدى الذى نعتقد أنه من المرجح أن يحوي مء أقرب ما يمكن إلى النصف . وإذا بدا 
f‏ الى أن تقع م ملا بين 5 بالمائة ULI,‏ فنفترض لتقدير p=0.09 oln‏ . 
نه من pe‏ 0 عرسم > 
اسان Lisa‏ خاصة عند تقدير العدد NP JSS‏ لوحدات الصف © e‏ فإننا 
Urls‏ ' م , 
saa‏ آْ 1 أي أننا نريد 


قد نرغب في تقدير NP‏ بخطأ لا يتجاوز 76" 





5 (M-N =1)=Prlp~ P| =P) = a 


رة المعاينة الاحصائية 


۱۱۲ 
لعلا 4.1 
ا ديد تعض IP‏ وبل من في oss‏ )4.1( و (4.2: 
r‏ جل هد m‏ ر 
وس . 
ومن )4.2( نجد : 1 
“pq f‏ 
n=! _f 4‏ 
rp? rp (4.2)’‏ 0 
ولا تتغير العلاقه )4.3( i‏ 


)£ ه) المفردات النادرة ‏ المعاينة العكسية 

عند تقدير "من العلاقات (4.1) 0 )4.2( 6 يعوض المعاين أفضل تقدير مسبق 

يعتقده لنسبة المجتمع م . وإذا کان معروفاً أن P‏ تقع بين 430% 0% > كما في المثال 

ZE‏ 3 )£-\(6 فلا يشكل التقدير الدقيق لم مرا اا ولكن في مفردة نادرة 

«(ps10% Ses)‏ يكون الحجم Soy palin‏ من أجل خطأ نسبي Str sae‏ بإحدى 
عشرة مرة عند 2-190 مما هو عند P=10%‏ . وني هذه P) ULI‏ صغيرة إلا أنها ليست 
معروفة جيداً بصورة مُسبقة) » يكون لطريقة Haldane‏ )1945( » حيث نستمر في المعاينة 
حتى نعثر على :7 من المفردات النادرة» ميزة مهمة . وتدععى هذه الطريقة sole‏ المعاينة 
العكسية . 


my i‏ كان on‏ العينة الذي يظهر all ole‏ > النادر ال «(m>1) om‏ فإن 
تمديرا عير منحاز P J‏ هو P= =(m—1)(n-1)‏ . ومن أجل N‏ كبير جدًا P‏ 


عبشيرة و 10۽ يمكن الرهان /(m—-1) col‏ 
JLo,‏ 1 هو تقدير جيد Vip) J‏ 


P وسيكون هذا حداً أعلى قريباً إذا كانت‎ > ev(p)=(mO)“Mem—1)<Vinl(n—) 

= > b. na صغيرة . وهكذاء‎ 

Sp‏ يمكن التحكم بقيمة (م)«ء دون معرفة 
u cv(p)<20% , TT‏ 

من أجل 0 00 . وقيمة ني هذه الطريقة إلا اننا ie ga‏ 

كبيرة إذا كانت P‏ صغيرة . 1 في متغير عشوائي » وستكون فيمته 


EO ee ae ee ee NL eee. Y 


11۳ العية‎ n> pik 


t)‏ ال رعو وي و 
e‏ نرغب في التحكم Ji (hd‏ لنسبي dr‏ تقديرات جموع أو 
مور جتمع ومع عينة عشوائية بسيطة متوسطها بز TEP‏ 


pr (|=) د‎ pr (PEM =r) = = pr (ly zÝ) =a 


حيث » احتمال Oe‏ ونفترض أن Y‏ يتوزع بصورة طبيعية » ومن النظرية (Y-Y‏ 
نتيجة )\( يكون خطؤه المعياري 


وبالتالي 
)4.4( = م وها > لام 
وبحلها من أجل ” نجد 

۰-5) / $] 


ونلاحظ أن خاصة المجتمع التي يعتمد عليها ”هي معامل إاختلافه 5/۲ . غالا ما 
يكون ast‏ استقراراً من 5 وتخمينه سلفاً أسهل من تحمين S‏ نفسها. 








وكتقريب أول Jeb‏ 
(4.5) (2)3- )$( اا 


وبتعويض تقدير مسبق ل ia laa a O9 (SIV)‏ 
لتقدير العيّنة . وإذا كانت ۸/۸ كبيرة نحسب ١‏ كما في العلافة (4.3) وهي 


معامل الاختلاف المرغوب 


ميت 
+(no/N)‏ 1 


oy‏ المعاينة الاحصائية 


وإذا أردنا التحكم ب 4 » الخطا المطلق في y‏ , بدلا من الخطاأ النسبي istr‏ 


. ۲ التباين المرغوب ل‎ v حيث‎ n =f SP =S/y 


NNE 


مثال 

3 المشاتل التى تتح أغراساً جديدة للبيع » يُستحسن» في أواخر الشتاء أو أوائل 
الربيع . تقدير عدد الأغراس السليمة التي نتوقع أن تكون تحت تصرفنا . oF‏ هذا يحدد 
سياستنا تجاه قبول الطلبات التجارية وتجاه الالتماسات الخاصة. وقد قام 
Johnson‏ )1943( بدراسة لطرق المعاينة بغية تقدير العدد GNI‏ للأغراس . وقد حصل 
على المعلومات الإحصائية التالية من مسكبة لأغراس القيقب (silver maple)‏ « عرضها 
قدم واحد» Lag by‏ 430 قدماً. وكانت وحدة المعاينة قدماً في اتجاه طول المسكبةء 
أي أن N=430‏ . وبالتعداد الكامل للمسكبةء وجد أن 7-19 « 52-85.6, وهی اقيم 


وفي Ub‏ معاينة عشوائية بسيطة 
ae‏ ينه عشوائية بسيطة. كم يجب أن نأخذ من وحدات المعاينة 
Y pis‏ في حدود 10 UL‏ ودا s|‏ با اء ka c3‏ 8 
55 ستثنا فرصة من عشرين؟ ومن المعادلة 


PS? (4)(85.6) _ 


= 95 
no zy? (1.9)? 


ونا nN ot‏ ليس مهملا نایز 

8ع سل = n‏ 
أي أننا نضطر لتعداد 20 بالائة تقريباً من كامل | ; 

لسكبة حتى نبلغ الدقة المطلوبة. 
العلاقار 

0 والعلاققات الممطاة هنا من أجل ۾ :. a‏ 
تخد et‏ ان tatanda ig‏ 
-a‏ .“ : ۰ 1 
oh‏ معنا so‏ ر قات المناسبة لطرق أخرى في المعاينة 


تقدير حجم العيّدة tr‏ 


(V-E)‏ تقديرات مسبقة لتباين مجتمع 

gg cia a ET‏ و ای کان معروفاً. 

عمليا هناك أ ربع طرق تقدير للوصول إ إلى تقدير لتباين المجتمع نستخدمه في ححديد 

حجم العينة : )١(‏ بأخذ العيّنة على مرحلتين, في المرحلة الأولى te ist‏ عشوائية 
eee‏ ونحصل منہا de‏ تقديرًا ل5 أو ,متقديرًا لم کا نحصل على الحجم 
المطلوب ۴ » (Y)‏ باستخدام نتائج مسح إحصائي (T) JUSI‏ بوساطة معاينة 
سابقة من المجتمع نفسه أو من مجتمع مشابه» و(4) بعملية تخمين حول بنية المجتمع 
مع الاستعانة ببعض النتائج الرياضية . 


وي الطريقة )١(‏ التقديرات الأكثر جدارة بالثقة ل © أو ۲ . إلا H‏ لا 
تستخدم Les‏ باعتبارها تبطىء ء عملية إتمام المسح الإحصائي . وعندما تكون الطر 
Cox (re e 45‏ )1952( متبعاً عملا قام به Stein‏ )1945( » كيفية حساب can‏ 
4 أو ,م بحيث يكون للتقدير النهائي ر أو م تباین GL aae‏ ۷ . أو laa de>‏ 
d‏ عد lle‏ أو معامل اختلاف محدد سلفاً . ونفترضٍ أن العيّنة الأولى كبيرة بدرجة 
يمكننا معها JU‏ حدود من مرتبة ل . ونقتبس هنا قليلا من التتائج . 

i 

وتفترض النتائج المعطاة هنا أن ”> ۸ حيث ۸ حجم العينة النهائي . وعندما لا 

يكون الأمر كذلك يمكن العودة إلى Cox‏ )1952( . 


cv= VČ e 
ريتوزع وفق التوزيع الطبيعي . وإذا كار ن التباين‎ ol ض النتائج‎ 
النبائي للعينة‎ oi age, | وحدات‎ dxf 0 من العينة‎ 


= (1 +8C+51_, 2 ) 
27 nj n, 


)4.6( 
Sos‏ الط 7 للعيّنة النبائية منحازاً قليلا. خذ (۶=7)1-20 . 


تقدير ۲ بتباين يساوي V‏ 


i laji lii‏ الاحصائية 


15> 
i‏ وحدات إضافية جحل حم 


nat | 4 35‏ 
Ü‏ 
27 کان مسرو ا بالشبط فسيكون حجم 


y be P) بنسبة‎ 


ht الم‎ 


2 o { o 7 
yo goog FV العينة المطلوب‎ 


تقدير P‏ بتباين يساوي V‏ 
لیکن ,م تقدير UP‏ 


أن يكون 
A = Pia: 3—8piqy pl =3pig‏ 
Piq, Vn, (4.8)‏ 


ب ES Is]‏ : أت Pep‏ وب 
والحد الأول من الطرف a‏ هو الحجم المطلوب FEP SSL‏ ون 
الطريقة » يكون التقدير gel‏ العادي م الناتج عن العينة دات اخجم 7 عدّصه 
منحازاً قليلاً . ولتصحيح هذا الانحياز» Jeb‏ 
eg)‏ 
Pq‏ 


العيئة الأولى , فال حجم المركب للعيتين الأوى واس معو 


تقدير ۶ حیثٹ 0-1770 معطى 





E. لوي‎ 


Qı Pigs Cin oe 
وني جميم النتائج المذكورة أعلاه تجاهلنا عامل ات ءء.‎ . Pop= Cola.» والتقدير‎ 
مثال‎ 


يرغب معاين في تقدير P‏ بمعامل GH!‏ 0.1 )10%( . ويُظن PS‏ ستقع في 


مكان ما بين 5 و 20% , ل لدى مريض إل درجة ل تسمح باعطاء تقد IF‏ 
للحجم ١‏ المطلوب. وا أن ev‏ للنسبة P‏ هي VOinP‏ . قمن السهل PO‏ 





1۱۷ 5200 


من أن n=400‏ مناسب ل P=20%‏ . إلا أننا سنحتاج إلى 5-2900 إذا كان P‏ مساويا 
,5% فقط . 


ولذلك يأخذ المعاين عيّنة ابتدائية فيها n,=396‏ ويجد p,=0.101‏ 
Mey‏ 70-01 < 00.01 فالمعادلة )4.9( تعطي 


(0.899) 3 1 
etl ae ae eee 
n = (0.01)(0.101) ` (0.0908) ` (0.01)(40) 





والعينة المركبة تعطي p=88/ 926=0.0950 . np=88‏ . ويبلغ تصحيح 
الانحياز Cp/q‏ » 0.0011 ما يؤدي إلى تقدير Sle‏ 0.094 أو 9.4% . 


والطريقة الثانية هي القيام بمسح استكشافي صغير يخدم أهدافاً عدة. وبصورة 
خاصة إذا كانت إمكانية القيام بالمسح الرئيس موضع ALS‏ وإذا كان المسح 
الاستكشافي نفسه عينة عشوائية بسيطة فيمكن تطبيق الطرق السابقة . ولكن غالبا ما 
يكون العمل الاستكشافي pate‏ | على جزء من المجتمع يسهل علينا تناوله أو أنه هيدف 
للكشف عن حجم بعض المشاكل . ولابد أن نضع في حسابنا الطبيعة الاختيارية 
للاستكشاف عند استخدام نتائجه لتقدير ”5 أو ۶ . وعلى سبيل SU‏ من المتعارف 
عليه عملياً أن يقتصر العمل الاستكشافي على عناقيد قليلة من الوحدات . وهكذا 
يقيس © الذي نحسبه AST‏ ما يقيس التغير ضمن عنقود وقد يكون تقديراً بالنقصان 
ل . وسنناقش في الفصل التاسع العلاقة بين تغيّر ما ضمن العنقود والتغيّر ما بين 
العناقيد. وتبرز المسألة نفسها في المعاينة العنقودية الخاصة بالنسب» وفيها يمكن أن 
تكون الصيغة pain‏ تقديرا بالنقصان لتأثير التغير بين العناقيد . ويعطي 
Cornfield‏ )1957( توضيحاً [ie‏ لتقدير حجم عينة في معاينة عنقودية تتعلق بالنسب . 


الطريقة الثالثة : استخدام نتائج يموع ا - وتشير إلى فائدة نشر 
a‏ معلومات حول الانحرافات المعيارية» تم الحصول عليها من مسوح سابقةء أو 
جعلها. على الأقل. في متناول اليد لمن يحتاجها. ومن سوء الحظ op‏ تكلفة حساب 


: = « A 
أ فقط التقديرات الرئيسة. وإذا‎ 7 i 


زور تنطلب قيمة ‏ تعديلا يأخذ في الاعتبار 


الاتحراقات المعيارية في مس 

y لومات مناسبة من الماضي‎ U 

٠ ٠. 8 ال‎ . és ü ok = a له‎ ‘yrs را عل‎ te 

j, 0 r‏ حالة بيانات غير متناظرة و حيث يتغير Y‏ فيها مع Cory‏ جد ي 
gets a. a‏ متاق UU OREN Ia‏ 

| الت انقضت منذ قيام‎ :. nae أن ؟ يتغير وفق نسبه تمع في‎ Js 

إن 7 قد ازداد بنسبة 1096 خلال الفترة الزمنية التي يام المسح 


ادا رد ا LJ‏ ) 
السابق » فيمكن زيادة تقديرنا الابتدائي ل ب 0 إلى 20% . 


A pad 


Lech‏ يمكن أحياناً الوصول إلى تقدير مفيد ل *5من معلومات قليلة نسبيا 
hy patel Lake‏ دراسات قديمة حول عدد الدود الشريطي في التربة, 
cnc‏ أداة تأخذ عيّنة صغيرة من التربة السطحية (5×9×5 بوصة) ولتقدير حجم 
العيّنة chen‏ المعاين لمعرفة الانحراف المعياري لعدد الدود الشريطي الذي يمكن أن 
يحويه تجويف في أداة المعاينة. وإذا كان توزيع الدود الشريطي عشوائيا فوق التربة 
السطحية فقد يتبع العدد الموجود في حجم صغير من التربة توزيع بواسون الذي يتميز 
بأن تباينه “.يساوي متوسطه Y‏ . وبا أن الدود الشريطي ينزع الى التكوم» فقد تقرر 
افتراض S°=1.2Y‏ والعامل 1.2 هو عامل أمان كيفي . ومع أن 7 va‏ م يكن معروفا 
فقد أمكن وضع مخطط لقيم Y‏ ذات الأهمية الاقتصادية وذلك من حيث صلتها بتلف 
المحصول الزراعي . وهاتان القطعتان من المعلومات سمحتا بتحديد حجوم للعينة 
ثبتت جودتها . 


وبين Deming‏ )1960( كيف يمكن استخدام بعض التوزيعات الرياضية 
ma‏ 00 من معرفة مدى التوزيع وفكرة عامة عن شكله. وإذا كان 
کنن 1 go a‏ « بنسبة 7 من الملاحظات في إحدى gle‏ المدى ونسبة 
٩‏ لي Abel‏ الأخرى. فعندئذ Spak‏ حيث h‏ هو المدى . وكعلاقات أخرى مفيدة 


نذكر 52-0.083/2 فى حالة ى ` 
ta‏ 3 ودع مستطيل . 14-5677 فى حالة توزيع له شكل المثلث 
ئم» و (g5°=0.0422h‏ حالة مثلث متساو ي الساقين i l‏ 


يمر eer‏ العيسة 114 


oe i‏ العلاقات الكثير من العون إذا كان h‏ كبيراً أو أن معرفتنا به هى 
و Jes.‏ أي حال, إذا كان dysh‏ فمن اخید» ETATE:‏ 
eA ii‏ يم إلى طبقات (فصل 0( بحيث ينخفض المدى ضمن كل 

قا يانه يرح الشكل أبسط أيضا (أقرب إلى شكل التوزيع المستطيل) ضمن 
طبقة واحدة. وهكذا تكون هذه العلاقات فعالة فيا يتعلق بالتنبؤ ب *؟.وبالتالى 
التنبؤ ب ١‏ ضمن كل طبقة بمفردها. 


(A= E) |‏ حجم العينة في حالة أكثر من مفردة واحدة 

في معظم المسوح الإحصائية» نجمع معلومات حول أكثر من مفردة واحدة. 
وإحدى الطرق لتحديد حجم عينة هو أن نحدد هوامش الخطأ لتلك المفردات الى 
نعتبرها أكثر أهمية في المسح الإحصائي . ونقوم أول بتحديد حجم العيّنة الذي نحتاجه 
لكل من المفردات المهمة بمفردها. 


وعندما ننتهي من تقدير ١‏ لمفردة واحدة» يحين الوقت لكي نقوم الحالة. وقد 
يحدث أن تكون الحجوم n‏ المطلوبة كلها قريبة من بعضها بصورة معقولة . وإذا وقع أكبر 
المقادير ‏ ضمن حدود الميزانية , نختار هذه القيمة ل 7 . وبصورة عامة» يوجد تغير 
كاف بين المقادير ‏ المطلوبة بحيث نتردد في اختيار الاك إما لاعتبارات تتعلق بالميزانية 
| أن Les‏ هذا الاختيار سيعطي مقياس دقة إجماليا Jel‏ بكثير ما فكرنا فيه 


basen او‎ 


أصلا. ورب) أمكن في مثل هذه الحالة التساهل في معيار الدقة المرغوب لبعض 
ola all‏ ما يسمح لنا باستخدام قيمة أصغر ل n‏ 


dy‏ بعض االات تكون قيم ١‏ المرغوبة Glo al‏ محتلفة . من التعارض بحيث 
تسب foe‏ المفردات من حدود المصادر المتوافرة . وقد لاتكون الصعوبة بسبب 
en‏ العيّنة فقط› إذ قد تستدعي بعض المفردات نوعا من المعاينة يختلف عا تستدعيه 
مفردات أخرى . ومن Lill‏ في جتمعات أخذنا منها عينات بصورة متكررة؛ pea‏ 
فى ينع مويه ار ااا Bee‏ 


معلومات حول تلك المفردات 


نم teed kee‏ 
tie. at‏ 4 وكمثال» ف aH‏ 
عام وتلك التي ته يالب بالق tas‏ را ر , weeps‏ 
fate‏ ار اون ها اة اة من س حصا 
ie a‏ ق وين الع الإحضائي العام IN‏ 
5 راعية 5 مسر wot, Sie te‏ ة. حالة 4° شمه rh‏ 
مسا تراط فيه الزات بصورة عادلة فوق منطقة ماء كما في حا عينه عسوائية 
تتوزع في : 
بسيطة مثلا. 






المفردات في مسوح إحصائية تتم فوق منطقة 





جدول )£ )١‏ مثال عن أنوا sii‏ عن i‏ 
a: ; 7‏ نحتاجه 
١‏ انتشارواسع عبرالمنطقة وتقع بتكرار ‏ مسح : 
معقول في جميع أجزاء المنطقة . منخفضه . 

y‏ انتشارواسع عبر المنطقة ولكن بتكرار ‏ مسح إحصائي عام ولكن بنسبة معاينة 

. أعلى‎ gies 
تقع بتكرار معقول ني معظم أجزاء من أجل أفضل النتائج . نأخذ عينة طبقية‎ ۴ 
المنطقة. ولكن بتوزيع متشتت» حيث مع تركيز مختلف في الأجزاء المختلفة‎ 
بعض الأجزاء ومركزة من المنطقة (فصل 0( ويمكن أحيانًا‎ GUE تكون‎ 


المعاينات الملحقة . 
| توزيع منشتت جداء أومركزفي جزء غيرمناسب لمسح إحصائي عام . ويتطلب 


aim = n -‏ ريد تقديرات تتعلق بتقسيمات فرعية للمجتمع 
a‏ ا العاينة تقديرات ليس من أجل المجتمع ككل Els eha‏ 
s‏ ا بي وإذا أمكن تحديد هذه التقسيهات سلفاً. كما في حالة 
سوط کل مر ور الصا "ف كل ihe‏ غرف آنا سق 
حزاء ية بتبار. T‏ — 2 
بی احج a Og wis El JO‏ 7 عه 
م ال ا یا ل اسه کوت لشي 


تقدير حجم العيّنة ۱1۲۱ 
كان هناك k‏ من التقسييات الفرعية 


وهكذا إذا أردنا تقديرات تباينها ۷ في كل من »من J‏ بيات E MEE‏ 
حجم العينة من أن يكون » مرة الحجم + الذي نحتاجه لتقدير يتعلق بالمجتمع ككل 


SUL,‏ نفسها. ويميل الأشخاص غير المتمرسين في طرق المسح الإحصائي إلى إغفال 
هذه النقطة عند حسابات حجم العينة . 


[ey ٣۷ ob‏ سنأخذ ٣۷‏ إذا كنا نريد فقط 


وإذا كانت التقسيمات تمثل تصنيفات بوساطة متغبرات مثل العم Cdl‏ 
peal‏ وسني الدراسة. فلا يُعرف الجزء الذي ينتمى إليه شخص إلا بعد أخذ 
العينة. ويبقى من الممكن القيام E‏ سق شيجب العينة إذا كانت نسب 
الوحدات المنتمية إلى الأقسام المختلفة ,7 » معروفة . وإذا اخترنا عينة عشوائية بسيطة 
حجمها ” فإن حجم العينة المتوقع من الجزء ¡ هو ,7 ومتوسط تباين المتوسط من هذا 
الجزء هو 

s? 


(4.10) 5 )=(—- عد 


إذا كان حر وهكذا نحتاج إلى ا كم كي نجعل vO)=V‏ 
وإذا أردنا هذا أن يكون صحيحا في كل قسم فعندئد 


2 
n = max (25) 


mV (4.11) 


jS‏ صفوف Gas‏ إلا أنه يمكن أن يكون أكبر في صف متطرف تصغر فيه ,: . وني 
نر cater‏ اما أن نضطر إلى زيادة Bagi‏ في هذا القسم أو tel‏ طريقة ما للتعرف 
هذه | o‏ هذا القسم سلفاً بحيث يمكن أخذ iie‏ منه وفق نسبة Jel‏ واحيا 
ا 8 فيدة لهذه الغاية . 
تكون طريقة ا معاينة المضاعفة (فصل ٠ (VY‏ 


تقننة المعاينة الإحصائية 


العيّنة أكبر في الدراسات التحليلية التي نريد أن 


۲۲ 
وتبقى المتطلبات المتعلقة بحم 
يتحقق فيها الشرط 
)4.12( 
وذلك لكل زوج من التقسيمات الفرعية (الميادين) . ولي هله 


2 2 
hj V Ti Tj 


40 —y,) sV 
الحالة‎ 


)4.13( 


وإذا كان VS"‏ يختلف كثيراً عن oS‏ فسيكون n‏ مساویا ل 2۸5/۷ عندما تكون 
حجوم الميادين ال »متساوية» وسيبقى أكبر من هذه القيمة [ad‏ عدا ذلك . وتأثير حدود 
peo‏ التى أهملناها في هذه الدراسة , هو تخفيض الحجم ” المطلوب إلى حد ما. 


)٠١ E)‏ حجم العينة في مسائل التقرير 

ويمكن bet‏ تطوير أسلوب أكثر منطقياً لتحديد حجم عيّنة وذلك في الحالة 
التي يكون مطلوباً فيها اتخاذ قرار عملي استنادًا إلى نتائج العيّنة . ويعتقد أنه في حالة 
خطأ أقل في تقدير العيّنة Op‏ القرار سيُبنى على أسس مما لو كان خطأ تقدير العيّنة كيراً. 
وقد نستطيع أن نترجم ماليا الخسارة (×)1 التي ستترتب على اتخاذ قرار حيث 2 مقدار 
الخطأ في التقدير. ومع أنه لا يمكن التنبؤ سلفاً بالقيمة الفعليّة ل z‏ إلا أن نظرية المعاينة 
تسمح لنا بإيجاد التوزيع التكراري flzn)‏ للمتغير z‏ وسيعتمد هذا التوزيع » من أجل 
طريقة محددة للمعاينة» على حجم العيّنة ” . وبالتالي تكون HLL‏ المتوقعة مع حجم 
oe‏ للعينة هي 


L(n)= | I(z) f(z, n) dz (4.14) 


ad C08 1 |‏ 8 . ۰ ينه 
واهدف من أخذ العينة هو تخفيض هذه ilh‏ وإذا كانت (0)© تكلفة عب 
حجمها e n‏ فإن الاجراء المنطقي هو اختيار n‏ الذى bt‏ 


C(n)+L(n) (4.15) 





تقدير حجم العينة TT‏ 


أصغر ما يمكن. باعتبار أن هذا يمثل التكلفة الإحمالية لأخذ العيّنة EY,‏ قرارات 
بناء على نتائجها . واختيار ‏ يحدد كلا من الحجم الأمثل للعيّنة ودرجة الدقة الأفضل . 
وبصورة بديلة » يمكن عرض الأسلوب نفسه بدلالة الخسارة الناشئة عن أخطاء في 
sks,‏ الع وإذا استخدمنا الربح YU‏ نضع عبارة للربح المتوقع Gln)‏ من عيّنة 
حجمها ” حيث Gl)‏ يساوي الصفر إذا لم نأخذ عيّنة . ونجعل 


G(n) — C(n) 
أعظم ما يمكن. وعلى هذا الشكل يكون المبدأ هنا مكافئاً للقاعدة المتّبعة في الاقتصاد‎ 
التقليدي وهو جعل الربح أعظم ما يمكن.‎ 


وتقع أبسط التطبيقات في الحالة التي IRS‏ فيها دالة الخسارة (2)/ الصيغة 
۸7 حیث ۸ عدد ثابت . ونستنتج أن 
L(n) =AE(z?) (4.16)‏ 
وعلى سبيل المثال» إذا كان © تقدير العيّنة ل 7 » و ۶-۲ =2فإن 


a 2 2 
L(n)=av(yy=25 -5 


pa (4.17) 


والشكل الأبسط لدالة التكلفة عند أخذ عينة هو 


C(n)=co+c;n 


)4.18( 
حيث » التكلفة الابتدائية . وبالاشتقاق نجد أن قيمة ‏ التي تجعل مجموع الجكلفة 
والخسارة أصغر ما نمك هي 
n= AS*/c1‏ 
(4.19) 1 


ويعطي Yates‏ )1960( الشكل الأعم لهذه النتيجة. وينطبق التحليل نفسه على a‏ 
طريقة في الما gf‏ ادي ياب تباين التقدير فيها عكسا مع # وتكون التكافة ils‏ 


GUI Lu‏ الإحصائية 
aT ۲€‏ 5 8 
رى هذا اميد على تقدير حجم الا خشاب في مستودم 
Nordin gil, ۰ i‏ )1944( الحجم الأمثل ia‏ 
مرق يعتزم أحد رجال الصناعة دخوها. وإز 


(1945) Blythe صف‎ T 

معد للبيع (انظر التمرين ° , 
oe‏ ا تىررد التجهيزات الثابتة وتحديد الإنتاجية sa‏ 
أمكن التنبؤ الدقيو الات یک ag ee ee‏ 
القياسية pi‏ الإنتاج بحيث تجعل الربح SA‏ لرجل ai rei‏ ما يمكن 
Oy 21, Grundy oN‏ )1956 ,1954( الحجم الأمثل لعينة ثانية بعد معرفتنا لنتائج 


عيّنة أولى أخذناها. 


وقد e‏ هذا الأسلوب قدراً Las‏ من التطوير من باحثين في نظرية التقرير 
deel |‏ يديل للقيمة المالية عند andy‏ سأ 

الإحصائية . any‏ ‘ التعميات اعتبار | Tr)‏ = يه عند 3“( سلم 
ا التكاليف والخسائر. كا تتضمن الاستخدام الصريح لمعلومات ذاتية 
مسبقة Glas‏ بمعالم» غير معروفة وذلك بالتعبير عن هذه المعلومات في صيغة توزيعات 
إحتمالية قبلية للمعالم المجهولة» وتتضمر: تقصي أنواع مختلفة من دوال الخسارة والتكلفة 
ودراسة بيانات إحصائية key‏ وكمية على de‏ سواء» وللاطلاع على وصف شامل 
للطريقة » انظر Raiffa‏ و Schlaifer‏ (1961) ومع أن مدى قدرة هذه الطريقة على تقديم 
حل كامل لمسألة التقرير لا يزال غير واضح » إلا أن لهذه الطريقة قيمتها في إثارة أفكار 
واضحة حول العوامل المهمة في مسألة جودة القرار. وأحد الميادين التى تبدو مناسبة 
التطبيقات هي معاينة مجموعة ضخمة من المواد في عملية إنتاج كبيرة كي نقرر رفض أو 
a‏ ; يله المجموعة على أساس من تقديرنا لنوعيتها. ويدرس Sittig‏ )1951( المسألة 
قتصادية لتحديد حجم العينة اخذا في الاعتبار تكاليف التفتيش والتكاليف الناتجة 


1 8 2 swe | b | ٠ 
عن العثور على مواد عاطلة في مجموعة مقبولة من البضائع أو العثور على مواد جيدة في‎ 
ai aad 


(Delf) أثر التصميم‎ )۱۱-٤( 

صفة pa ri a g‏ التي سندرسها فيا بعد في هذا الكتاب نجد 
ii‏ - صمه pi‏ ال à‏ قا 1 iia:‏ 
7 م ) الموافق dad‏ ما Kish]‏ )1965( ]. ويُعرّفها 


كيش بأنها نسبة تباين التقدي الزع . 1 
7 ابر الذي نحصل عليه من العينة psy‏ تعقيدا) إلى تباين 


تقدير حجم العيّنة \Yo‏ 


ادير اي ممصمل عليه ge‏ ما spt aga Rayan‏ اعد aaah‏ ف 
ا A‏ التصميم ا رئيسيان Last‏ في محال تقدير العينة والآخر فى 
محال تثمين كفاءة خطط أكثر تعقيدا . وعلى سبيل المثال. عند تقدير نسبة الناس الذين 
يمتلكون صفة ماء غالبا ما يكون من المناسب استخدام المنزل كوحدة معاينة بدلا من 
الشخص وكا لاحظنا في الفصل الثالكثء لا يمكن استخدام الصيغة 50/8 فى هذه 
الخطط. ولتقدير نسبة الذين زارو طبيباً (فقرة (Y-Y‏ أعطت عينة عشوائية بسيطة 
من المنازل V(p)=0.00520‏ مقابل pq/n=0.00197‏ في عيّنة عشوائية بسيطة من الحجم 
نفسه ولكنها عينة من الأشخاص. وتقدير أثر التصميم هذه المعاينة العنقودية هو 
520/197=2.6 . وعندما تكون كسور المعاينة صغيرة يمكننا تقدير حجم عينة بحساب 
ال ois)‏ الأشخاص) الذين نحتاجهم 3 عينة عشوائية بسيطة من الأشخاص 
وضربه ب 2.6 . وبهذه الطريقة إذا لاحظنا أثر التصميم لمتغيرات مهمة في خطة معقدة. 
فيمكن استخدام الصيغ البسيطة في هذا الفصل لتقدير حجم العينة في الخطة المعقدة 
والحكم على ما إذا كانت الخطة المعقدة مفيدة من حيث كفاءتها وذلك بالمقارنة مع 
تكلفتها وتعقيدها. وقد نحتاج إلى بعض الجبر عند تقدير أثر التصميم من نتائج عينة 
معقدة. ونحتاج إلى تبيان الكيفية التي تقدم هذه النتائج بموجبهاء إذا أمكن. 
تقديرات غير منحازة للتباين ول *5 . وقد أعطيت أمثلة من هذه الحسابات في حالة 
معاينة عشوائية طبقية في الفقرة (ه  »)١ ١١‏ وفي حالة معاينة عنقودية بعناقيد متساوية 


الحجم في الفقرة (Y-A‏ 


تمارين 
)١- E)‏ في منطقة تتضمن 4000 منزل نريد تقدير نسبة البيوت التي يقطنم 
La Se‏ بخطا معياري لا يزيد عل م29 » ونسبة الاسر التي تلك سيارتين بخط 
معياري لا يزيد على 1% . (الرقهان 290 و 196 هما القيمتان c obalili‏ وليسا معامل 
الاختلاف) ويظن أن نسبة المالكين تقع بين 3 و وما سكي r‏ تلك 
سيارتين تقع بين 590 و 1090 . ما هو حجم العينة الضروري : ين 


az‏ <4 س 
ته خاک 5 5 


۱۲۹ 
3 ۲) في مجتمع مؤلف من کچ دد ات امه لعل y-‏ 
العنة اذا كنا سنفد m‏ 
oe ie hah he‏ ) ال 


٤(‏ -۳) نقوم بمسح إحصائي شی الأمراض العامة في مجمتمع كبير» ونرغب 
لكل مرض يصيب 1 بالمائة. على الأقل. من أفراد المجتمع » تفدير العدد الكل 
للاصابات بمعامل اختلاف لا يزيد على 20 في l BU‏ 
(i)‏ ما هو حجم العيّنة العشوائية البسيطة التي نحتاجهاء بفرض أنه يمكن التعرف على 
وجود المرض (تشخيصه) بدون أخطاء؟ 

(ii)‏ ماهو الحجم الذي نحتاجه إذا كنأ نريد عدد الحاللات الكل لكل من الذكور 
والإإناث على حدة. وبالدقة ذاتها؟ 


٤(‏ -1) في مسح إحصائي للدود الشريطي , كان علينا تقدير عدد الدود 
الشريطي في الفدان بحدود للخطأ تساوي 0 SUL‏ » وبمعامل Ati‏ يساوي 5 با مائة , 
او ا ا عو عي لشريطي في تربته السطحية» وحتى عمق 
5 بوصات. ال 200,000 في الفد . وتقيس أداة المعاينة aks‏ ترابية قياسها 
5 9 × 9 بوصة . TT‏ الشريطي في عينة واحدة يتبع توزيعاً أكثر تغيرا 


| ¢ 
بقليل من توزيع بواسون. jsb‏ 2 5-1 . ماهو حجم العينة العشوائية البسيطة التي 
نحتاجها؟ (الفدان يساوي 43560 (wy Lss‏ 


P J ("= t)‏ إحصاء 
الاختللاف التالية على i Ll‏ 


RJ. Jessen J الإإحصائى‎ 


يتناول رارع في ولاية pl‏ حصلنا على معاملات 
ات عليا Ob‏ الوجدة حي سا غيل مريع Shel)‏ 


تقدير حجم العيلة ۱۲۷ 


تقدير معامل الاختلاف المفردة 
% 
سس سه ا ee‏ 
38 فدادين معدّة للزراعة 
39 فدادين فمح 
44 فدادين شوفان 
100 عدد العمال في الأسرة 
110 عدد العمال المستأجرين 


317 عدد العاطلين عن العمل 
re‏ طن ee‏ 


وقد Paj‏ ا إحصائي لتقدير المفردات المتعلقة بالفدادين بمعامل اختلاف 
يساوي 5 في SUI‏ ولتقدير أعداد العمال (باستثناء غير المستخدمين منهم) بمعامل 
اختلاف يساوي 5 بالمائة . فما هو عدد الوحدات التي نحتاجها في حالة معاينة عشوائية 
بسيطة؟ ما هو مدى الحودة المتوقعة في مقدرة هذه العيّنة على تقدير عدد غير 
المستخدمين؟ ۰ 


وذلك بتباين 0.0005= LL V‏ العشرين الأولى المسحوبة. فكم هو عدد etal‏ 
الإإضافية التي نحتاجها؟ [استخدم المعادلة )4.7( ] . 








کے 
قيمة المتغير العشوائي رقم العينة قيمة المتغير العشوائي رقم العينة 
SE‏ 11 0.0725 | 
0.0748 12 
0.0878 13 0.0759 3 
مي 14 0.0739 4 
pedi‏ 15 0.0732 5 
MS‏ 16 0.0843 6 
عب 17 0.0727 7 
aus‏ 18 0.0769 8 
es‏ 19 0.0730 9 
na a‏ 0.0727 10 


ف لاا eet‏ 


رة المعاينة الإحصائية 
۱۲۸ ررر نة الاسر التي تمتلك صفات معينة. ومن 
P : 5 g pte R ià‏ 


أجل المفردات SY‏ أهمية نتوقع أن تح cL,‏ التالية hey‏ معياري 
جل بسبطة؛ قيم « الضرورية لتقدير oN‏ 


لا يتجاوز 390 ؟ 

اهال م ؟ 5 ' 
أ) المتوسط ley!‏ ها - تحت $5000 من $5000 
PE‏ الافرادية pest OL +a) P‏ حت مں إلى 


فوق ال 510000 )3 (i=1,2‏ ؟ 
كنت ol‏ ظ | . زعارت a‏ 0 أعط | 
تج الفروق بين النوسطات زت م لكل زوج من الات ped oe‏ 
es‏ لكل من (أ)» (ب)ء (ج). وتشير إحصاءات الدخل إلى أن نسب العائلات 

. 12% 938% » 50% ô j 
هي 50% و‎ Ael ذات الدخل في الفغات الثلاث المذكورة‎ 


)£ - ۸) قُسمت الكليات ذات الأربع سنوات في الولايات المتحدة إلى فئات من 
أربعة حجوم iibe‏ وذلك وفقاً لرقم تسجيلها عام 1952-1953 والانحرافات المعيارية 
ضمن كل فئة مبينة أدناه . 





الفئة 
4 3 2 1 
ste 21000 1000-3000 3000-10,000 over 10,000‏ الطللاب 
10,023 2008 625 236 


S, 
ما هو مدى الجودة التى يمكنك فيها تخمين‎ oS, دود فيم‎ lta) إذا علمت حدود‎ 
قيم ,5 مستخدما أرقاما رياضية بسيطة (فقرة 4-/0) ؟ لاتوجد كلية بأقل‎ 
. من 200 طالب». وأكبرها يحوي حوالي 50,000 طالب‎ 


)4-8( مع دالة خسارة تربيعية ودالة ihs WS‏ كما فى الفقرة leg‏ 
انخفضت S? JIS‏ بوساطة خطة islas‏ متفوقة» مع l‏ 
رمزنا ~ V' ¢ n'‏ 
> ثم وأن _Vi<V‏ 


cc, ele‏ ,€ و بدول تغير. إذا 


> ت اال gah ETE‏ ا 


تقد ear‏ 
اا و ۱۲۹ 


9 e -J| 6 2 ذا كار = اله‎ ١١ ٤ 
EEE الي يسبيها طا ي 2 هو‎ DLT كلت دالة‎ | ( ) 
فبين أن القيمة الأكثر‎ C=c,ten التكلفة‎ 


اقتصادية كل on‏ ف Je‏ معاينة عشوائية 
th,‏ ومتجاهلين عامل ال ت م م هى 


(4s ay 

c,V2m 

)١١-5(‏ (مقتبسة من Blythe‏ ,1945 ( ثمن مبيع قطعة أرض من أشجار 

الغابات الصالحة لصناعة الأخشاب هو UW‏ حيث U‏ هو سعر وحدة الحجوم 

و۷ حجم الخشب في هذه القطعة. أحصينا عدد الجذوع لا في هذه القطعة. ثم 

قدرناء من عينة عشوائية بسيطة من « من هذه الجذوع» الحجم الوسطى للجذع 

الواحد. ويقوم البائع بهذا التقدير كا يدفع تكلفته» ويوافق عليه المشتري Lape‏ وفيا 

بعد يكتشف المشتري حجم ما تم شراؤه بالضبط» ويعوض عليه البائع إذا كان قد دفع 

لأكثر مما تمء 5 تسليمه . وإذا كان ما دفعه أقل مما تستحقه البضاعة LM‏ فإن المشتري 
لا يذكر الحقيقة . 


اكتب ls‏ خسارة البائع. وبفرض أن تكلفة قياس « من الجذوع هي 
cn‏ » فاحسب القيمة المثلى nt‏ . ويمكن أن نرمز ب 5 للانحراف المعياري للحجم على 


VY 4(‏ () نريد معرفة حضور أو غياب كل من صفتين في كل وحدة من 
وحدات عينة عشوائية بسيطة مأخوذة من مجتمع كبير. إذا كانت ,۶ و ر۶ النسبتين 
المئويتين لراك المجتمع التي تملك الصفتين 1 و2» على الترتيب» ويرغب زبون في 
تقد (P ay‏ بخطأ ساد له يتجاوز الاثنين في المائة . فا حجم العينة الذي تقترحه 
tite, ysl fe pi‏ أن مرو ٥,‏ تقعان بين 40% و6096 وأن الصفتين تتوزعان بصورة 
مستقلة على الوحدات؟ 

(ب) لنفرض أن الزبون في ( 
معامل الارتباط . وأنك اقترحت 


1( يعتقد أن | لصفتين مرتبطتان ble]‏ ولكنه لا يعلم قيمة 
A‏ ابتدائية حجمها 200 تمخضت عن النتائج التالية : 


زليه Ayla‏ الاحصائية 


۱۳۰ 
2 1 
العم‎ aS 
لا‎ 44 
y نعم‎ 14 
y y 70 
200 





فا هو حجم العيّنة الذي تقترحه الآن لتقدير (P-P)‏ بخطأ معياري لا يتجاوز 


2% ؟ 


(tj (Y= £)‏ لنفرض أنك تقدر نسبة الجنس› وهي قريبة من النصف. 
ert RE‏ وطفلين a‏ 
وبع هل قفش العائلات Pa‏ المتطابق 4 التصميم أم ترفعه؟ 


المعاينة العشوائيّة الطبقيّة 


)١-5(‏ مقذمة 
اول ما تقوم به في المعاينة الطبقية هو تقسيم المجتمع المؤلف من N‏ وحدة إلى 
Olas‏ جزئية فيها NNN,‏ من الوحدات على الترتيب. وهذه المجتمعات 
ا حزئية غير متد اة , وهي تؤلف مع بعضها المجتمع sl ALLS‏ أن ٠‏ 
N +N,+...N,=N‏ 

وتسمى المجتمعات ا حزئية طبقات . وللحصول على الفائدة التامة من عملية التقسيم 
إلى طبقات يجب معرفة قيم المقادير N,‏ . وعند تحديد الطبقات» تسحب عيّنة من كل 
طبقة. ويتم السحب بصورة مستقلة في الطبقات المختلفة . ونرمز لحجوم العيّنات 
ضمن الطبقات fen, na‏ الترتيب . 

وإذا أخذنا عيئة عشوائية بسيطة من كل iab‏ توصف عندئذ محمل الطريقة 
بأنها معاينة عشوائية طبقية . 

والتقسيم الى طبقات طريقة عامة جدأء وهناك أسباب كثيرة لذلك أهمها ما يلي : 
)١(‏ إذا أردنا معلومات إحصائية » وبدقة معروفة. لأجزاء معينة من المجتمع. فمن 

المستحسن أن نعالح كل جزء وكأنه «جتمع» قائم بذاته . ' 
(؟) وقد تمل الراحة في العمل الإداري استخدام التقسيم إلى طبقات» فمثلا قد 

يكون للوكالة التي تقوم بمسح إحصائي دوائر ميدانية » تشرف كل دائرة منها على 

المسح المتعلق بجزء من المجتمع . | 
(Y)‏ قد تختلف مشاكل المعاينة بصورة ملحوظة في أجزاء مختلفة من المجتمع . ولي 

الملوضمعات cay tll‏ غالباً ما يوضع الناس الذين يعيشون في مؤسسات (مثلا : 


١١ 


\vy 
طبقة مختلفة عن أولئك الذين يعيشون في بيون‎ Gy مستشميات» جو‎ «Sal 
sla! طرق المعايئة المناسبة للحالتين ختلفة . وقد نمتلك في مسالل‎ oY » Sole 


قائمة بالشركات الكبرى التى نضعها في طبقة منفصلة . وقد نضطر لاستخراء 
نوع من المعايئة الي تستخدم المساحات كوحدات معاينة 3 الشركات الأاصغر. 

يمكن أن يؤدي التقسيم إلى طبقات إلى كسب في دقة تقديرات صفات مي 
للمجتمع ككل . والفكرة LLY‏ هي أنه قد يكون من الممكن تقسيم مجتمم 
غير متجانس إلى يجتمعات جزئية يتصف كل منها بأنه متجانس داخليا. lias‏ ما 
يوحي به اسم «الطبقات» IS‏ ما تتضمنه من معنى التفسيم إلى أجزاء . وإذا 
كانت كل من الطبقات متجانسة» بمعنى أن تختلف القياسات قليلا la‏ من 
وحدة إلى أخرى» فيمكن الحصول على تقدير دقيق لمتوسط أي طبقة من خلال 
ie‏ صغيرة ضمن هذه الطبقة . ونستطيع » عندئذ تركيب هذه التقديرات في 


تقدير واحد دقيق حص | لمجتمع ككل . 


وتعالج نظرية المعاينة الطبقية خواص التقديرات من عينة طبقية |S‏ تعالج مسألة 
pail‏ اختيار لحجوم العينات بحيث نحصل على أعظم دقة تمكنة. ونفترض في هذه 
المرحلة من المناقشة أن الطبقات قد تم تشكيلها. والمسائل المتعلقة بكيفية بناء الطبقات 
وعدد الطبقات اللازمة » ستؤجل إلى مرحلة متأخرة [فقرة [(V-0)‏ 


(5-65؟)رمور 
يرمز الدليل h‏ للطبقة و اللوحدة ضمن الطبقة . والرموز تعميم طبيعي لتلك 

الستخدمة سابقا. وتشير جميع الرموز التالية إلى طبقة h‏ 
العدد الكلي للوحدات N,‏ 
عدد الوحدات في العينة 5 
القيمة ال : 
احم لني نحصل عليها من أجل الرحدة ؛ نالا 

w, -~ 


| لا ظ‎ EET 


المعانة المء هه 8 
& العشوائية الطبقيّة \rr‏ 


5 المعايئة ضمن الطبقة Np‏ 


p, == الصحيح‎ byl 


متوسط العينة ا ور 


E (yu — Fa) 
التباين الصحيح اا ی‎ 


لاحظ أن المقام 5 علاقة التباين هو )N,-1(‏ 


(Y - 0)‏ خواص التقديرات 
من أجل متوسط المجتمع على أساس الوحدة الواحدة. نجد أن التقدير 
المستخدم في المعاينة الطبقية هو Stratified nat y,‏ حيث : 
1 
L N 8‏ 


- _h=l] 5 R 
Ys: N 2, Wan 


(5.1) 





وحيث , N=N,+N,+...4N,‏ 
ولا يكون التقدير ,ر بصورة عامة. هو متوسط العيّنة نفسه» ذلك GY‏ يمكن 
كتابة متوسط العيّنة y‏ على الشكل 


4 
2 Nah 
h=1 (5.2) 





y= 
n 


والفسرق هو أنه في ,نز تتلقى التقديرات من الطبقات كل بمفردها ترجيحاتها 
الصحيحة NIN‏ . ومن الواضح أن تتطابق مع ,ر شريطة أن يتحقق في كل طبقة 


h N, h 
e La Sua وعد ل‎ 


í 5 
n N ل‎ N, N 





ro ر‎ 
ا فوت‎ j 4 sr Py 4 pth 


وهذا يعنى أن كسر المعايئة يبقى سه في جميع الطبقات . اه مثل هذا ae‏ 
i 5‏ | 
إلى LS ail oub‏ ممع سوم 01 arr, Hib‏ قر متناسبة n, C‏ و tla 4 Ls‏ 


4 دا كان لديا العديد من ادياب لنقوم بها فإن‎ ad . عينة ذاتية الرجيح‎ Jaso 


۳¢ 


دأتية الرجيح توفر by!‏ 
ونُجمل في النظريات التالية الخواص الرئيسة للتقدير Yy‏ . وتنطبق النظريتان 
الأولى والثانية على المعايئة الطبقية» بصورة عامة » وهذا يعني أنه ليس من الضروى أن 
تكون العيّنة المأخوذة من كل iib‏ عينة عشوائية بسيطة . 
نظرية )0 - \( 
إذا كان تقدير العينة ,ر غير منحاز في كل iab‏ فيكون y,‏ عندئذ rape‏ 
برهان 
L L 7‏ 
E(yn) = E 2 Wan = Ra W, Yn‏ 
باعتبار أن Ol pda lac ire‏ غير منحازة . ولكن يمكن كتابة 


متوسط المجتمع Y‏ على 


L Na L 

R 2 فم نوالا‎ 5 0 
ر‎ = = W, Y, 
y N Ne Y 


وهو المطلوب . 


نظرية )0 (Y=‏ 
إذا سحبنا بصورة مستقلة عينتين من طبقتين مختلفتين فعندئذ» 


L M 5.3) 
Vla) = E Wa? Vn) ( 
hæl 


{$f 
ر4‎ MP 


العشوائية الطبقيّة \ro‏ 


حيث VU)‏ هو تباين ,ر فوق عينات متكررة من الطبقة / . 


ula, 
بها أن‎ 
L 
Jiu > L Won (5.4) 
hel 


فنجد أن dle y,‏ خطية في المقادير بترجيحات ثابتة W,‏ وبالتالي يمكن اقتباس النتيجة 
الأحصائية المتعلمّة بتباين دالة حطية . 


1 L L 
Wu) > È Wa VIn) +2 È L WW, Cov (Jaj, ) (5.5) 
-١ hol j> 


ley‏ أن العينتين مسحوبتان بصورة مستقلة من طبقتين مختلفتين فجميع حدود التغاير 
تنعدم » وهذا يؤدي إلى النتيجة (5.3) . 


ونلخص النظريتين (ه ۔ )١‏ و(ه ۔۲) كما يل : إذا كان ,ر تقدیرا غير منحاز 
dy,‏ كل Lab‏ وكان اختيار OLS‏ مستقلا في الطبقات المختلفة » فعندئذ 
يكون ,7 تقديراً غير منحاز ل ۲ بتباين يساوي ,۷۷6 والنقطة المهمة في هذه 
النتيجة هى أن تباين Y,‏ يعتمد فقط على تباينات تقديرات المتومسطات Y,‏ للطبقات كل 
des‏ 
وإذا أمكن تقسيم مجتمع شديذ JS) pod)!‏ طبقات بحیٹ يكون لجميع المفردات 
القيمة نفسها ضمن طبقة واحدة» فيمكن عندئذ تقدير Y‏ بدون أي خطأ . Wale nts‏ 
للرهان أن استخدام الأوزان الصحيحة N/N‏ في كل طبقة هو الذي قادنا إلى هذه 
النتيجة . 


نظرية )0 - ۴) 
في معاينة عشوائية طبقية » يكون تباين التقدير 


95 1 L 2 

V(¥,,) = % N. 8 Sa 7 5 

١ Ni, n(N i ge Oe lf) (5.6) 
9 h 


N2 tå te 
تیه العاينه لإ حصالي‎ 


ا أن تقدير ,لز غير منحاز ل ,۲ فيمكن تطبيق النظرية (Ta‏ ومن النظرية 
(Y-Y)‏ مطبقة على طبقة بمفردها نجد : 


A Sa Na =a 
Von) nm Nn 


وبالتعويض في نتيجة النظرية )1-0( نحصل على 
کس ج l= NIV a; Se‏ 
RON <r a T Fa a‏ لق VON" gE Wad =a‏ 


وتقدم في التتائج التالية بعض الحالات الخاصة فمذه العلاقة 


نتيجة )١(‏ 
إذا كان كسر المعاينة ,۷/,” مهملا في جميع الطبقات فإن : 
وخ ا 

ny ny, 


وهي العلاقة المناسبة عندما يكون JUA‏ عامل ال (ت م م) ES‏ 


Vw) - E (5.7) 


نتيجة (Y)‏ 
في حالة الحصص المتناسبةء نعوض 
ma‏ 
N‏ 
في (5.6) . فيصبح التباين على الشكل 


Ne (Nn) l- 2 )5.8(‏ ير ب 
VOW IT 2 =") 1 EWS.‏ 


نتيجة (Y)‏ 
إذا كانت المعايئة تناسبية وكان للتباينات في جميع الطبقات القيمة :5 نفسهاء 
فنحصل على النتيجة البسيطة التالية 





المعاينة العشوائية Kabl‏ 
۱۴۷ 


5 Nen (5.9, 
v= N ) 
(4 - 9) 4s pe 
رن‎ aw Vu =NY إذا کان‎ 
فعندئذ‎ Y هو تقدير لمجموع | مجتمع‎ ٠٠٠ ٠ # 
2 


Sh ¢ ft 
Vn) = E NNa- Fn)", anne 


وعدا ينتج مباشرة من النظرية )0 - "2 . 
مشال 

يسين الحدول )° - 1( تعدادي 1920 و 1930 لسكان 64 من المدن الكرى فى 
in Ady‏ بالألاف. وقد حصلنا على البيان الإحصائي بأخذ المدن التي باق 
ترتوبهسا بون الخامسة والشامنة والستين في الولايات المتحدة Lady‏ لعدد سكانما 
J‏ عام 0 . وقد رتبنا المدن في copa‏ الأولى تحوي المدن الست عشرة الأكبر وتحوي 
apie!‏ المدن الثاني والأربعين الباقية . 

جدول )9 - )١‏ حجوم 64 مدينة (بالآلاف) في 1920 و 1930 
(y)‏ حجم عام 1930 (x,)‏ حجم عام 1920 





one ce نفية المعاييه الإ‎ mA 


A+‏ سرؤلة 
Öll‏ مل كورة KWL‏ تفه ف كل من العام 1 


Ha gits eit 








1920 1930 


5 (Yas) > (Yni) 
10,070 7,145,450 
9,498 2,141,720 





25 Yee 
8,349 4,756,619 
7,941 1,474,871 


جص ساد ree‏ 











وسو تعداد السكان عام 1930 في جميم المدن الأربع والستين من عينة 
حجمها 24 أوجد الخطأ المعياري للمجموع المقدّر في حالة )١(‏ عينة عشوائية بسيطة . 
ie (Y)‏ عشوائية طبقية بحصص متناسبة, ùle (Y)‏ عشوائية طبقية باثنتي عشرة وحدة 
من كل طبقة . 

وهذا المجتمع شبيه بمجتمعات أنواع عديدة من المشروعات التجارية من حيث 
إن بعض الوحدات (المدن الكبرى) تسهم بشكل أكبر بكثير في المجموع الكلي وتظهر 
قدراً من التغير أكبر بكثير من الوحدات الباقية . 

ويعطي الجدول الملحق بالجدول (ه - )١‏ مجاميع الصفات ومجاميع المربعات . 
ونستخدم في هذا المثال بيانات 1930 فقط . وستظهر بيانات 1920 في مثال لاحق . 

وفيها يتعلق بعدد السكان عام 1930 نجد 

Y= 19,568, 573 - 8 


A 5 
5 اد"‎ im 6 Y = YJ ونرمز للتقديرات الغلاثة‎ 

)١(‏ من أجل المعاينة العشوائية البسيطة 
NES N-n (64)"(S2,448)‏ = ري )نا 


=) 
—] = 4,4 
5 N 24 (£ 5,594,453 


ومن النظرية (Y-Y)‏ نتيجة ۲ نجد أن الخطأ المعياري 


o(¥,.,) * 2365 


Radel atl tall المعاينة‎ 


(۲) في كل من الطبقتين. نجد أن bell‏ 


$= 53,843, $, = 81 


۳۹ 


ونلاحظ أن التباين بين المدن الأكر يساوي Jeho Ly i‏ التباين في الطبقة الأخرى. 
ولدينا في الحصص المنناسية. 0= r‏ 8 رومن DI‏ )5.7( بعد الضرب ب dow N N‏ 


V( Pop) ™ Nor ENS? 
= $8[(16)(53,843) + (48)(5581)] = 1,882,293 
e) (= 2 


(۳) من أجل n =n,=12‏ نستخدم العلاقة العامة (5.7) فنجد 


V( e) = Z لقت لاملا‎ 


OED Û 1,090,827‏ , (843, ااا 


٤ Ju)‏ هذا المثال أن الحجوم المتساوية للعينتين من الطبقتين أكثر 435 من 

الحصص المتناسبة . وكلاهما أفضل بكثير من المعاينة العشوائية البسيطة . 
)0 -£( تقدير التباين وحدود الثقة 

إذا أخذنا عيّنة عشوائية بسيطة ضمن كل طبقة. Ob‏ التقدير غير المنحاز 

للتباين Sh‏ هو (وفقا للنظرية Y‏ - 4) 
| 20 

È (yn — Ja) (5.11)‏ و = Sn‏ 
ومنه نجد النظرية التالية : 


نظرية )9-9( 
في المعاينة العشوائية الطبقية يكون التقدير التالي pats‏ | رما لتباين Yu‏ 


Ë NCN, n) (5.12)‏ بير = s? (Fa)‏ = (,,تز)ن 
æ N,‏ 


t.‏ تقنية المعابنة الإحصائية 


ويمكن كتابة هذه العبارة بشكل آخر مناسب للأعمال الحساية 


Ma (5.13)‏ ع wn‏ =0 
ويمثل الحد الثاني في الطرف الأيمن ¿ التخفيض العائد لعامل ال ت م ..٠‏ 

ولحساب هذا التقدير» يجب أن يكون لدينا وحدتان. على BY‏ محويتات 
من كل طبقة . ونناقش في الفقرة [(ه [I )١7-‏ تقدير التباين عندما نمضي بي E‏ 


إل طبقات إلى الحد الذي نختار فيه وحدة واحدة من كل ilb‏ . والعلافات iei‏ 


بحدود الثقة هي كا يلي : 
(5.14) ( 5)7 + را = المجتمع 
NY,, = NS (Jz) (5.15)‏ 


F was‏ اللحمعم 
- ~ 


وتفترض هاتان العلاقتان أن ,7 يتوزع طبيعياً. وأن i)‏ حدد ai‏ جيداء 
بحيث يمكن قراءة العامل ؛ من جداول التوزيع الطبيعي . 
وإذا ois‏ كل iab‏ عددا قليلا من درجات الحرية. oy‏ الطريفه bca‏ 
لحساب خطأ العينة الموافق لكمية مثل ( ,0ء هي أن نقرأ القيمة :من جد اول توزيع 
ستيودنت بدلا من جدول التوزيع الطبيعي . وبصورة عامة يكوت توزيع 
ages a E sO)‏ والطريقة x‏ — 
لتخصيص Js ste‏ من درجات الحرية O)‏ هى کا على 
Satterthwaite]‏ ,1946[ . : 1 
يمكننا كتابة : 


ابن يميه 


s (Fa) > تب‎ Easo SS B= 
i A= ny, 


والعدد الفعال من درجات الحرية ryan‏ 
12 
(Ees)‏ 


Er Sn 
2-7 n, — 1 


58 )5.16( 


المعاينة العشوائية الطبقيّة 
١4١ TAT >‏ 
وتقع قيمة llon,‏ بين أصغر قيم الكميات D‏ 

بز التقريب في الاعتبار حقيقية أن :5 يمى. ) 


ر 9 

s 
oA taht Er 7 a 
بال المتغيرات‎ T S ii D: ف‎ 


. وبين مجموع هذه الكميات‎ h 
حير من طبقة إلى طبقة . ونحتا‎ i كود‎ 
9: سورع وس التور‎ Yni 
وي ريع الطبيعى. باعشار أن ال‎ 
prs 578 يعتمد على نتيجة أن تباين وک هو (20/)7,71 . وإذا كان‎ 
اي‎ hi . 59 کل‎ die ETY 
کون تباین © أكبر من ذلك وستبالغ العلاقة (5.16) في تقدير العدد الفعال من‎ 


درجت > 


)9 - 0( المحاصة المثلى 

7 و‎ - -L أ مه‎ ac Leli a 
لطبقية يختار المعاين قيم حجوم العيّنة ,”في الطبقات المتالية . وقد‎ reall في‎ 
أصغر ما يمكن من أجل تكلفة محددة للحصول على العيّنة‎ VO) يختارها بحيث تجعل‎ 
وأبسط دالة تكلفة‎ VO) أوبحيث نجعل التكلقة اصغر ما يمكن من أجل قيمة محددة ل‎ 
هي من الشكل‎ 


cu + Cn (5.17)‏ =€ = التكلفة 


أي تكون التكلفة ضمن كل طبقة متناسبة مع حجم العيّنة, إلا أن تكلفة وحدة 
لعاينة ,ءيمكن أن تتغير من طبقة إلى طبقة . ويمثل الحد ,© التكلفة الابتدائية . وتكون 
دالة التكلفة هذه مناسبة عندما يكون الثبىء الرئيس في التكلفة هو أخذ القياسات في 
كر وحدة معاينة . وإذا كانت تكاليف الانتقال بين الوحدات كبيرة OP‏ الدراسات 
الرياضية والتجريبية تقرح أن أفضل تمثيل لتكاليف الانتقال يكون بوساطة العبارة 
Siar c> EVT,‏ تكلفة الانتقال للوحدة الواحدة Beardwood]‏ واخرون (1959)] 


ونعتير هن دالة التكلفة الخطية )5.17( فقط . 


نظرية )1-9( | 
في معاينة عشوائية طبقية مع رالة تكلفة خطيّة من الشكل )5.17( يكون تباين 


E 3‏ 
ka aes Z‏ حا کی من CON‏ خددة و صعر 
| محدد VG)‏ عندما يتناسب CAN,‏ ,»۰۸84/۷ 


j =e 
A 


‘wis i>) محر مي‎ 
tww . w س‎ 


w 


Louw \Z£Y‏ المعايدة الاحصائية 





برهان 
لدينا 

L 

C=cot E can (5.17) 
hel 

2Ç 2 2¢ 2 2¢2 
V= Va) = 3 Wa Sa (1-f,) = $ Wa Sh _ s wae )5.18( 
h=t My h=-1 My ردم‎ Nh 


ومسألتانا ما )1( إما اختيار ال ,بحيث يكون ۷ أصغر ما يمكن من أجل BAEC‏ 
أو )1( اختيار ال ٣,‏ بحیث تكون © أصغر ما يمكن من أجل ۷ محدد. ويتفق أن يكون 
الال الحل نفسه إذا استثنينا الخطوات الأخيرة. فاختيار Seun, pall‏ 
نجعل ۷ أصغر ما يمكن من أجل © مثبتة أو جعل © أصغر ما يمكن من أجل ۷ مثبت»› 





far «Gh‏ الجداء 
)(c- Co)‏ فك Vc= (ve‏ 
e) a‏ 
أصغر ما يمكن . 
وقد لاحظ Stuart‏ (1945) أنه يمكن بسهولة جعل )5.19( أصغر ما يمكن وذلك 


باستخدام متراحجحة كوشي ‏ شوارتز. وإذا كانت «a,‏ ,۵ جموعتين من ا1 من الأعداد 


الموجبة. GL‏ هذه المتراجحة من المطابقة 


(£ (ضمهع) - (تةع)(تيه‎ => L ab, - a, (5.20) 


ونستنتج من )5.20( أن 
(z a,?)(5 b?) 2 (z asbh) (5.21)‏ 


وتتحق المساواة إذا وفقط إذا كانت ,ه /,اثابتة من أجل جميع قيم / ولي (5.19) إذا أخذنا 
W,S,‏ 
a, = = by, =V Calin, a,b, = WpSh Cr‏ 
Fh‏ 





Cadell act tall المعليية‎ 


1١ 5 


فإن المتراجحة (5.21) تعطى 


ve (ram) = (ca) )= (E ms) 


> فإنه لا يوجد اختيار للأعداد San,‏ أن يجعل VIC‏ أصغر من 
(LwS,VC,‏ . وتقع oll‏ الصغرى عندما يكون 





by ثارت د كلادة‎ (5.22) 
a, W,S) 


وبدلالة حجم العينة الكل dow (dab ån,‏ 


Mi Wp Sn/ Vcn 9 بكرلا‎ Cn (5.23) 


ل ىل الركملة) X(WaSu/ Vc) E‏ م 

وتقود هذه النظرية إلى القواعد الإجرائية التالية . في طبقة معيّنة. خذ عينة أكبر 
إذا كانت : 
١‏ الطبقة SÍ‏ 

_ التغيرات الداخلية في الطبقة أك 

. من الطبقة أرخص‎ LLY 

ونحتاج إلى خطوة إضافية لإتمام المحخاصة. إذ تعطي المعادلة )5.23( قيمة 
بدلالة on‏ ولكننا لا نعرف بعد قيمة ٠ ۸١‏ ويتوقف JH‏ على ما إذا كانت العينة قد 
لحرت بخيت WS ety‏ إنمالية محددة © أو تعطي bae LU‏ ۷ ل نر وإذا كانت 
التكلفة مثبتة » فنعوض القيم el‏ ل ,”في دالة التكلمة )17 5) ثم نحل لإيجاد n‏ وهذا 


يعطي 


Vc)‏ /ركياة) . ألم ع) 


n= 
f > (NS, Vcn) (S.24) 


وإذا كان ۷ مثبتا. فنعوصس القيمة المثلى dn,‏ العلاقة الخاصة ب ) ۷)۷ لنجد : 


Vet‏ تقنية المعايدة ال 


8 (x ركبلا .كرا‎ Cn 
O 1701 WS? )5.25( 
“ate لقن انق قور‎ E W, =N /N حيث‎ 
وتبرز حالة خاصة مهمة إذا كان ء= أي إذا بقيت نة الل فى حالة تكلفة‎ 
في جميع الطبقات . فالتكلفة تصبح + -© ؛ وتصبح المحاصة‎ 
مثبتة هي المحاصة المثلى من أجل حجم عينة ثابت. وتكون النتيجة في هذه الحالة‎ 


الخاصة كما يلي . 

نظرية (ه ‏ 07) 
ا ارا ا من أجل حجم US‏ مثبت 
للعينة ” إذا كان 

8 كلل‎ _ Nosh (5.26) 


E WaS, NaS» 


وتدعى هذه المحاصة لحان Ole isle‏ على اسم مبتكرها Neyman‏ (1934) | الذي 
منح برهانه شهرة odd‏ النتيجة. وقد اكتشف فيا بعد وجود Olay‏ أقدم بوساطة 
Tschuprow‏ )1923( . 


ونحصل على علاقة التباين الأصغري مع ۸ مثبت بتعويض فيمة من 
(5.26) في العلاقة العامة المتعلقة ب( VO,‏ وتكون النتيجة 


1 (x كملا‎ > W, S, 
Van (Ja) = — -EN (5.27) 


ويمثل الحد الثاني في الطرف الأيمن عامل الت مم. 


O)‏ - 1( الدقة النسبية لمعايئة 
عشوائية طبقية ومعاينة عشوائية بسيطة 

إذا استخدمت طريقة التقسيم إلى طبقات بمهارة فإنها gai‏ على الدوام 
تقريباء تباينا لتقدير المتوسط أو تقدير المجموع أصغر من التباين الذي تعطيه العيّنة 
العشوائية البسيطة المقابلة . وعلى أي حال» فإنه ليس صحيحاً أن أي عينة عشوائية 
طبقية تعطي تباينا أصغر مما تعطيه العيّنة العشوائية البسيطة . وإذا كانت قيم ,”بعيدة 
عن كونها مثلى» فقد يكون للمعاينة الطبقية تباين أعلى. وفي الحقيقة» وكا سني 
فإنه في حالة حجم JS‏ مثبت HU‏ يمكن حتى للتقسيم إلى طبقات مع محاصّة Ju‏ 
أن يعطي تبايناً de edef‏ أن هذه النتيجة تبدو نوعاً من الفضول الأكاديمي أكثر مما 
هي شىء aid‏ دوه في الميازسنة العملية . 


ونقوم في هذه الفقرة بمقارنة بين العينة العشوائية البسيطة والمعاينة العشوائية 
الطبقية بحصص متناسبة أومثلى . وتساعد هذه المقارنة في إظهار كيفية إنجاز الكسب 
العائد لاستخدام طريقة التقسيم إلى طبقات . 

ونرمز لتباينات تقديرات المتوسط ب V prop © Vian‏ و SEV‏ الترتيب . 


نظرية (ه - ۸) 
إذا تجاهلنا الحدود ,1/۷ بالمقارنة مع الواحد. يكون 
Vopr = Vorop = Vran (5.28)‏ 


حيث تتم المحاصة المثلل من أجل ۸ مثبتة. أي بحيث يكون n aN S,‏ 


برهان 
s?‏ 
Vian = )1- 0 )5.29(‏ 


(1-f) Wa Sn? í 
V prop = = 2 WS? = aS ر‎ )5.30( 





۱٤٦‏ تقنية المعاينة الإحصائية 
[من المعادلة )5.8( الفقرة (ه-")] 


wW 2 
(Ems) oms (5.31) 
n N 
[من المعادلة )5.27( الفقرة (ه-ه)]‎ 


ومن المطابقة الجبرية المعتادة لتحليل تباين المجتمع المقسّم إلى طبقات» نحصل على 
(N 152 - E yu- P)‏ 
SEE Om = Ya) +E Na (Ys — Y)’‏ 


Vopr = 


=Z (N, -1S +E N(Y,- ï) (5.32) 


وبا أن الحدود التي تحوي IN,‏ مهملة وبالتالي Laf‏ الحدود التي تحوي UN‏ 





فالعلاقة )32 .5( تعطي 
WAS? +L Wil Yan — ý’ (5.33)‏ 2-3 
ومنه 
2e 1- 0 _ :‏ 2 
)634 تمص w+ Pz‏ و للحن دم = Va‏ 
YY )5.35(‏ ح Vorop , 427 W, (Ya‏ = 
ومن تعريفا , ا جب ن يكون, Fa M‏ . والفرق بين هو بموجب 


6 i )5.30( العلاقتين‎ 
Verop - مورلا‎ = [E WSs? —(Z WaSn)] 
= HE Ww, -5(7[ )5.36( 


حيث S=LW,S,‏ هو متوسط مرجح للمقادير S,‏ 
ومن )5.35( و )5-36( مع إهمال الحدود dow » I/N, d‏ 





EAA المعاينة العشوائية الطبقيّة‎ 
Veen = Von += W, (Sn و 10+ رو‎ W, (¥, — Y)? (5.37) 


وخلاصة القولء Gs‏ )5.37 أن التباين يتناقص وفق مركبتين عندما ننتقل من 
المعاينة العشوائية البسيطة إلى المحاضة المثلى. وتأتي المركبة الأولى (الحد الموجود في 
أقصى اليمين) من حذف الفروق بين متوسطات الطبقات» كا تأتي المركبة الثانية (الحد 
الأوسط من الطرف الأيمن) من حذف التأثيرات الناتجة عن الفروق بين الانحرافات 
المعيارية للطبقات . وتمثل المركبة الثانية الفرق في التباين بين المحاصّة المثلى والمحاصة 





التناسبية . 

وإذا لم يكن ممكناً إهمال الحدود في OPIN,‏ تعويض *5 من )5.32( يقود إلى 
النتيجة 
+a N, (F, — P- r (N—N,)Sy7] (5.38)‏ ديلا .ميزنا 
G3 Vas‏ 

ومنه OB‏ المعاينة العشوائية التناسبية تعطي تبايناً أعلى من المعاينة العشوائية 
البسيظة إذا OLS‏ 
(5.39) ركلا (N—‏ 1م مت 


ورياضياًء يمكن of‏ يحدث هذاء فلنفرض أن جميع المقادير :,5تساوي 5,2 بحيث تكون 
المحاصّة التناسبية مثلى بالمعنى Gl‏ للكلمة» فعندئذ تصبح )5.39( 


Ya - Y)?<(L-1)S,7‏ )رار 


أو 
(5.40) 


2 


E NY, = Yes. 


L-1 
وأولئك الذين يألفون تحليل التباين سيتعرفون على حقيقة أن هذه العلاقة تتضمن كون‎ 


متوسط مربعات ما بين الطبقات أصغر من متوسط مربعات ما ضمن الطبقات» أى 
أن النسبة # أقل من الواحد . 





١4‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


(V - 0)‏ متى ينتج التقسيم إلى طبقات مكاسب كبيرة في الدقة؟ 

المتغير النموذجى الذي يمكن استخدامه للتقسيم إلى طبقات هو قيمة 
المتغير بر نفسه - أي المقدار الذي نقيسه فى عملية المسح . وإذا استطعنا التقسيم إلى 
طبقات بوساطة قيم «رفسوف لا يوجد تداخل بين الطبقات» وسيكون تباين ما ضمن 
الطبقات أصغر بكثير من التباين الإجمالي» خاصة إذا كان عدد الطبقات كبيرا. وقد 
أوضحت هذه الحالة بمثال في الفقرة (ه (Y‏ صفحة . . . وقد تألّف المجتمع من 
حجوم (أعداد السكان) 4 مدينة عام 1930 « مقسّمة إلى طبقات وفق حجمها. ومع 
وجود طبقتين فقط» فقد خفضت المعاينة الطبقية التناسبية cpos.e(Y)‏ 2365 
إلى 1372 والتقسيم إلى طبقات مع 12-,-,: هو التقسيم الأمثل وفق المحاصة 
النيمانية» يؤدي إلى تخفيض إضافي إلى 1044 . 


وعملياء لا يمكننا بالطبع التقسيم إلى طبقات بوساطة قيم برء إلا أن بعض 
التطبيقات المهمة تقترب من هذه الحالة» وبالتالي تعطي مكاسب كبيرة في الدقة» من 
خلال تحقيقها للشروط الثلاثة التالية : l‏ 
١‏ - المجتمع مؤلف من مؤسسات تتغير L‏ واسعاً من حيث حجمها. 
۲ - المتغبرات الرئيسة التي سنقيسها مرتبطة ارتباطاً Listy‏ بحجوم المؤسسات . 
۳ - يتوافر لنا قياس جيد نعتمد عليه لإقامة الطبقات . 

وكأمثلة نذكر الأعمال من نوع محدد مثل البقاليات رفي مسوح تتعلق بحجم 
العمل أو عدد المستخدمين). المدارس d)‏ مسوح تتصل بأعداد الطلاب)»ء 
امستشفيات ري دراسات تتعلق بعدد المرضى). وعائدات صريبة الدخل (لمفردات 
ترتبط ارتباطا عاليا بدخل غير معفى من الضرائب) وفي الولايات المتحدة تتغير المزارع 
Lal‏ تغيرا كبيرا من حيث حجمها مقاسا بمساحتها بالفدادين أو بدخلها الإجاليء إلا 
أن بعض مفردات المزرعة المعروفة مثل إنتاج محاصيل معيئة أو أنواع من pol‏ 
als‏ في الغالب ارتباطا معتدلا فقط مع حجم المزرعة» وهكذا لا تكون المكاسب 
الناتجة عن التقسيم إلى طبقات lay‏ لحجم المزرعة مكاسب ضخمة . 
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وإذا بقي حجم المؤسسة مستقراً عبر الزمن» على الأقل لفترات قصيرة» فيكون 
أل تياس جحل ا عرسا ارق aah‏ ارد تاا العهد. 
ويوضح الخال d‏ الفقرة (P-o)‏ حالة توافرت فيها معلومات سابقة جيدة. فالجدول 
(Y-0)‏ يبين ال ,ك5 والقيم المثلى الناتجة ل ,«(,كبلاءه,”) وذلك عندما نقوم بالمحاصة من 
بيانات 0 و 1930 على الترتيب . 


وتعطى بيانات 0 قيمة ` تساوي 11.56 d‏ مقابل قيمة مثلى صحيحة 
من البيانات المحاصة نفسها ‏ أي حجم عينة قدره 12 في كل طبقة . 
جدول )1-0( حساب المحاصة المثل 
بيانات 1920 


163.30 2612.80 11.56 
58.55 2810.40 12.44 


5423.20 0 


ونلاحظ أن كسر المعاينة الأمثل هو 75% في الطبقة الأولى إلا أنه 25% فقط في 
الطبقة الثانية . وغالباً ما نجد أنه بسبب التباين المرتفع للطبقة المؤلفة من المؤسسات 
الأكبر. BIE‏ تستدعي معاينة نسبتها 100% في هذه الطبقة . وفي الحقيقة. يمكن 
أن تستدعي الاس معاينة بنسبة pst a‏ من 100% (انظر الفقرة 0 - ۸) . لاحظ Lal‏ 
أن ال ,كفي 1920 أصغر منها في 1930 . وتعطي SUL‏ 1920 انطباعا متفائلا للغاية عن 
الدقة التي سنحصلٍ عليها من مسح 1930 . وكا ذكرنا في الفقرة (V-£)‏ فإنه ينبغي أن 
نأخذ في اعتبارنا [Slo‏ إمكانية ps‏ مستويات ال LES,‏ ا بيانات سابقة» مع 
أن الهامش المتروك لمثل هذا التطيرقذ يكون بالضرورة Legs‏ من الحزر أو التخمين. 







بيانات 1930 





232.04 3712.64 12.21 
74.71 3586.08 11.79 








7298.72 24.00 


والتقسيم al‏ إلى oub‏ حيث oe‏ الطبقات چ oe‏ مثل 
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الإدارية أو بسبب أن العديد من العوامل 35 ؤثر في اتجاه جعل المحاصيل النامية › أو البشر 
القاطنين» في المنطقة نفسها تظهر تشابباً في خواصها الرئيسة . وعلى سبيل المثال. يبين 
الجدول )0 - (Y‏ بيانات نشرها Jessen‏ )1920( و Jessen‏ مع Houseman‏ )1944( حول 
فعالية التقسيم الجغراني إلى طبقات وذلك في حالة عدد من المفردات الاقتصادية 
النموذجية لمزرعة . 


وقد غرضت أربعة حجوم للطبقة ‏ البلدة» المقاطعة» منطقة يسودها نوع من 
النشاط الزراعي , والولاية . ولإعطاء فكرة ما عن الحجوم النسبية للطبقة نذكر أنه 
توجد 1600 بلدة. 100 مقاطعة» و 5مناطق زراعية في أيوا. 

وفي الجدول نعتبر دقة طريقة في التقسيم متناسبة عكسياً مع قيمة VG)‏ المعطاة 
هذه الطريقة. Say‏ تكون GAN‏ النسبية للطريقة 1 إلى الطريقة يقة 2 هي النسبة 
VOV, O.)‏ معبراً عنها على شكل نسبة مئوية . والبيانات المعطاة هنا هي متوسطات 
مأخوذة فوق أعداد المفردات المدونة في العمود الثاني . وفي كل حالة أخذنا المقاطعة 
كشيء قياسي . وكا نرى فإن المكاسب في الدقة معتدلة. وفي أيوا نجد أن استخدام 
0 طبقة (بلدة) بالمقارنة مع عدم التقسيم إلى طبقات (ولاية) يزيد الدقة بحوالي 30% ؛ 

أي أغها تخفض التباين بنسبة حوالي 0 . 


جدول (ه - (Y‏ الدقة النسبية لأنواع مختلفة من التقسيم الجغرافي إلى طبقات (بالنسبة المثوية) 
يي ON oii‏ ل وو وي 


طبقة 
منطقة يسودها 
نوع من bul‏ عدد 
ولاية الزراعى مقاطعة بلدة المفردات iy‏ 
- 2 
91 96 100 115 18 أيوا )1938( 
91 97 100 121 19 أيوا )1939( 
فلوريدا )1942( 
100 144 14 منطقة مضيات 
100 111 15 منطقة خضر وات 
97 100 113 17 


كاليفورنيا (1942) 





ج 
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lbs‏ يتعلق بالتقسيم الطبقي المتناسب في مقابل التقسيم الأمثل. هناك حالتان 
يفوز فيهما التقسيم الأمثل فوزاً ميسراً. الأولى هي الحالة التي ناقشناها لتوناء وفيها 
يتألف المجتمع من مؤسسات كبيرة وصغيرة» مقسمة وفق قياس ما للحجم . والتباينات 
iles?‏ أكبر AK‏ في السات الكبرى منها في المؤسسات الصغرى. مما Jat‏ التقسيم 
المتناسب غير JG‏ ونعثر على الحالة الثانية في مسوح تكون معها المعاينة من بعض 
الطبقات أعلى بكثير من ال معاينة من طبقات أخرى وتأثير العوامل VC,‏ قد fat‏ أداء 
المحاصة التناسبية ضعيفا . 


وعند تخطيط محاصة لا تختلف ,#المقدّرة فيها اختلافاً كبيراً عن المحاصة التناسبية 
رة من ادير At of‏ التضخم في مقدار VO)‏ أو vO)‏ في حال استخدام 
المحاصة التناسبية . والحل الأمثل لمسألة المحاصة هو إلى حد ما متعدد الإمكانيات أو 
القيم (يمتد على مدى فترة معينة) » [انظر الفقرة .])۲-٠١(‏ وقد نجد الزيادة في التباين 
صغيرة بصورة مدهشة . وفضلا عن ذلك Op‏ تفوّق الحل الأمثل كا حسبناه من القيم 
المقدذرة ل ALS,‏ فيه WS, [Glo‏ بسبب الأخطاء المرتكبة في تقدير ,5 . وقد تستحق 
بساطة المحاصة التناسبية وميزة الترجيح الذاتي فيها زيادة 10 إلى 20% في التباين . 


)0 -8) المحاصة التي تحتاج إلى معاينة تزيد على /٠١٠١‏ 

وكما ذكرنا في الفقرة (ه - ۷) قد تنتج العلاقة الخاصة JEL‏ الأمثل قيمة 
ل ,في بعض الطبقات أكبر من ,× الموافقة . لنعتبر المثال المتعلق بحجوم المدن في الفقرة 
-١(‏ ۳). ققد استدعت العينة من 24 مدينة » موزعة بين طبقتين» أن GEG‏ 12 مدينة 
من بين 16 في الطبقة الأولى. و12 من بين 48 في الطبقة الثانية . ولو كان حجم 
العينة 48 فستتطلب المحاصة أن نأخذ 24 مدينة من أصل 16 في الطبقة الأول . وأفضل 
ما يمكن القيام به هو أن نأخذ كل المدن في الطبقة » تاركين 32 من المدن للطبقة الثانية 
بدلا سن ال 24 الي تفر ها العلاقة.. ورز عذء USA‏ فقظ عددما بكرن كسر Lal‏ 
الإجمالي LES‏ وتكون إحدى الطبقات أكثر تغيراً بكثير من الطبقات الأخرى. وقد 
خت ولاف 2 مناسبات متعددة . 
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وإذا أعطت المحاصة الأصلية ån >N,‏ حالة وجود أكثر من «ab‏ فالمحاصة 


المثلى المحسنة تكون : 
EE, (=2) (5.41)‏ رمدي بردم 
WiSh‏ 0 
شريطة أن يكون ASN,‏ لكل 2 وإذا حدث أن كان DN,‏ فنغيّر المحاصّة إلى 
WS‏ 
=N; Ā=Ny in =(n-Ni-No)T t, (5.41)‏ 
WaSn‏ 2 


شريطة أن يكون ASN,‏ لكل ۸<3 . ونستمر بهذه الطريقة حتى يكون TENA‏ 
لكل ويمكن البرهان على أن المحاصّة النائجة مثلى من أجل ۸ معطى » کا هو متوقع . 

ويجب اتخاذ الحذر بحيث نستخدم العلاقة الصحيحة ل VO)‏ وتكون العلاقة 
العامة (5.6) في الفقرة )0 - (Y‏ صحيحة إذا عوضنا فيها ,” التي تعطيها المحاصّة PMI‏ 
und‏ أما العلاقة (5.27) الخاصة ب Vmin Far),‏ وهي : ۰ 


2 
Vin) = et WS LWS (5.27) 
n 


فلا تعود صحيحة . وإذا رمزنا ب 5 للمجموع فوق الطبقات التي يكون gd‏ ,7۸,5۸ 
فتكون العلاقة البديلة الصحيحة هى 


, 2 , 2 
Vanga) = WSs) 2 wae (5.42) 


حيث ' هو المجموع الكل المحسن للعينة في هذه الطبقات . 


)© - 4( تقدير حجم العينة في حالة معلومات البيانات المتصلة 
“امنا ني الفقرة )0 0( علاقات لتحديد n‏ تحت ible‏ مثلى في تقديرنا . ونقدم 
في هذه الفقرة علاقات ible GV‏ مع بعض الحالات الخاصة المفيدة. لقد افترضنا 
هناك أن للتقدير تبايناً محدداً V‏ فلنحده بدلا من ذلك هامش الخطأ d‏ (فقرة 4 4), 


المعاينة العشوائية الطبقيّة 
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Voay‏ حيث ؛ قيمة المتغير الطبيعي الموافقة للاحتيال المسموح به لحادثة جاوز انعلا 
الفعلي للهامش المرغوب . | 
ليكن pias,‏ ,کو w, =w,‏ حيث ال puw,‏ تم اختيارها. وبدلالة هذه 


الحدود يكون VO)‏ المنتظر على الشكل (من النظرية 1-0 فقرة ۳_٥‏ : 


1 Wash 1 1 
17-9 NX hSh 





(5.43) 
n Wh 

: n عامة فى‎ BGS وهذا يعطى‎ W, =N INOS 

> Wr Sh 

Wh 
n= 1 (5.44) 
VEEE Wash 

وإذا تجاهلنا عامل ال ت م م نجد كتقريب أول 

ETL 
No = ye Wh (5.45) 
الشكل‎ den غير مهمل فيمكن حساب‎ n/N وإذا كان‎ 

No 

n= 1 (5.46) 

1+ 2 Wish. 


š حسابية كدر سهولة‎ Vl هذه العللاقات‎ Jat Ol ree حالاات خاصة‎ ds 


ونعطي هنا القليل منها . 
dole‏ مثلى افتراضية (« مثبت) : ۷5×۰ Wh C‏ 
n = Z Was)? _‏ 


1 (5.47) 
VE > WS)” 
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log 
Ww, = W, =N,/N. 
ñ 981 Wisi” n ee 
yp? n= (5.48) 
1+—2 | 
المحد‎ ee 
: :ا العلاقات الرئيسة تصبح كالتالي‎ i 
Z Cr لري‎ LYS ol V(Y,,) إذا كان ۷ هو القيمة المرغوبة ل‎ 
: الشكل العام‎ 
لان‎ 
55 sat 
VHE N, Sp (5.49) 
افتراضية‎ dè 
55 (x NaSn) 
VIENT (5.50) 
no= SE NS اقم 7 کا‎ 
1+ 
مثال‎ 


هذا المثال مأخوذ من بحث ل Cornel‏ )1947( يدرس فيه عينة من كليات 
جامعات الولايات المتحدة مسحوية عام 1946 من قبل مكتب التربية في الولايات 
المتحدة. وذلك لتقدير عدد المسجلين للعام E 1947 bt‏ . والتوضيح هنا يتعلق 
tre‏ يتضمن 169 من الكليات ورور Opell‏ وقد رتبت عله في سيم قات 
سنهمل طبقة صغيرة منها. وقد شكلت الطبقات الخمس الأولى Lady‏ لحجم المعهد. 


وتضمنت السادسة كليات البنات فقط وحسبت ,ك(تقديرات ال (S,‏ من نتائج العام 
الدراسى 1943-1944 . وقد 85 تقسيم «أمثل» للطبقات مبني على هذه القيم ل,؟ . 


وكان اللهدف هو معامل اختلاف مقداره 5% في تقدير العدد dey!‏ 
للمسجلين. وفي عام 1943 كان عدد المسجلين oid JYI‏ المجموعة من الكليات 


المعاينة العشوائية Zilji‏ 
ينة العشوائية الطبقيّة ١66‏ 


sem‏ . وهكذا يكون الخطأ المعياري المرغوب 

2824 = )56472( )0.05( 
بحت يسح العبايق المرغوب 

V= (2824)? = 7,974,976 


وقد يكون هناك اعتراض مفاده أن التسجيل في 1946 سيكون أكبر مما هو 
في 1943 وأن عامشاً يجب أن old Ja‏ الزيادة ٠‏ وفي الواقع , فإن الحسابات تفترض bts‏ 


أن معامل الاختلاف للكلية الواحدة يبقى LS‏ هو في عامي 1943 أو 1946 . وهو فرضص 
قد لا يكون Le‏ للمنطق . 


وين الجدول )٤-١(‏ قيم,” ٠‏ ,دو ,كم التي كانت معروفة قبل تحديد ۸ . 

والعلاقة المناسبة لتحديد ” هي العلاقة (5.50) التي تنطبق على (ar ible‏ 
تهدف إلى تقدير مجموع. ومن غير المحتمل أن يكون عامل ال (ت م م) مهملا في 
aot‏ كهذا لا يحوي إلا 196 وحدة. dey‏ أي حال» وبغية التوضيح » سنحسب أول 
sa‏ متجاهلين الات م م . وهو 


2 
n, = ENa) _ (26,841)? هوهو‎ 


N» Sh NaS na‏ طبقة 
9 4,225 325 13 1 
7 3,420 190 18 
10 4,914 189 26 3 
7 3,444 82 42 4 
13 6,278 86 73 5 
10 4,560 190 24 6 
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في (5.50) نجد 


90.34 
n=— = 511 


1 N,5,2 4,640,387 
— + 
äi ve ao l 7,974,976 





وقد اختير حجم عيّنة مساو إ- 56 وتظهر قيم ال ,”للطبقات JS‏ بمفردها في العمود 
الأيمن من الجدول (5-6). 


)٠١ - 2)‏ المعاينة الطبقية في حالة النسب 

إذا رغبنا في تقدير نسبة الوحدات في المجتمع التي تقع في صف معينٌ © . فإننا 
أصل إلى تقسيم نموذجي للطبقات عندما نستطيع أن نضع في الطبقة الأولى er‏ 
اكات التي تقع في © وفي الثانية كل وحدة لا تقع (CG‏ وإذ نفشل في بلوغ AUS‏ 
تحاول أن نشكل الطبقات بحيث تختلف نسبة الوحدات من الصف C‏ بالقدر "Sl‏ 
من طبقة إلى أخرى . 
لتكن 


Ah _ an 
Pn N, Ph Nh 
: ree : rv. 4 zall تست | حدات مء‎ 
من هذه الطبقة. على‎ bagel وات من صلب افق الطبقة ۴ ويي العينة‎ i 0 
ل فتقدير النسبة في كامل المجتمع الموافق لمعاينة عشوائية طبقية هو:‎ 
بو‎ Nes )5.52( 
Ps =L N 
(4-0) & E 
oik hanay t AA 


V(Pa)= 3L : 2 
N N, 1 Ph 
و ن‎ ZZ ج جه‎ 


PE E 
(1947) Cornell النتائج الحسابية قليلا عن تلك التي أعطاها‎ Ah 
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برهان 
هذه حالة خاصة من النظرية العامة المتعلقة بتباين المتوسط „Aall‏ ومن النظرية 
Lis (¥- 0)‏ 
2 5 
V (Fe) -JI N, (Np =n) (5.54)‏ 


Cag nd NT‏ له ففي| يتعلق هذا 
المتغير بينا في المعادلة (3.4) من الفقرة (" - (Y‏ أن 


Sr? = 





* (5.55) 
N, - [^h 


وهذا يؤدي إلى النتيجة المطلوبة . 


ملاحظة : : في جميع التطبيقات› وحتی لولم يكن عامل الت مم مهملا فستكون 
الحدود التي تحوي Úle ilag IN,‏ وبالتالي يمكن استخدام العلاقة الأسط إلى حد 





ما 
Wes Miha- — f,) (5.56)‏ سى Vpn) =a E NaN -n‏ 
نتيجة )\( 
عندما نستطيع تجاهل عامل ال ت م م نكتب 
ele wens (5.57)‏ 
نتيجة (۲) 
في حالة المحاصة التناسبية 
V (Px) = > l y M PQ Nu P,Q, (5.58)‏ 





nN~ N,-1 
5 
On (5.59) 





رة المعاينة الإحصائية 
ETERA ۱۸‏ (4,/)۸-1,م بدلا من الكمية 
العينة» 
العلاقات المذكورة أعلاه . 


a |‏ ما د . 0 
Vep) Jed llr‏ أصغر ما يمكن من 


ولتقدير التباين» من 

اتا ل ۶/۸ في أي من 

ينتج ail‏ | اختيار للمقادير , 

النظرية .العامة في الفقرة (ه بن ة للحجم الكلى للعينة هو 
والتباين الأصغري في حالة قيمة مث 


N, <N,VN,/(N, -1)VP,0, = N, VEG, 
h 


ols ا‎ 
ny, = n-May P,Q, 
5 N,VP,O, (5.60) 


التباين الأصغري ا موافق لتكلفة مثبتة » حيث OM,‏ قد التكلغة 


n, = pn NAN PHOQn/ Cn 
È N, y P,Q,/ċ, (5.61) 


ويتم alt]‏ قيمة n‏ كا في الفقرة )0-0( . 


)11-0( المكاسب في الدقة في حالة معاينة طبقية للنسب 
إذا كانت التكاليف على أساس الوحدة الواحدة هي نفسها في جميع ohil‏ 
فهناك قاعدتا عمل مفيدتان (أ) يكون الكسب في الدقة من المعاينة الطبقية ae‏ 
فوق المعاينة العشوائية ثية البسيطة صغيراً أو متواضعاً ما لم تتغير النسب LOR‏ ا عد 


جدول (0-5) الدقة النسبية للمعاينة العشوائية الطبقية والبسيطة 





Pr nV(p)/(1 —f) nV(p, JI —f) الدقة‎ 
= PQ =} 2 P0» (%) النسبية‎ 
ي ي ر‎ ee 
0.4, 0.5, 0.6 2500 2433 103 
0.3, 0.5, 0.7 2500 2233 112 
0.2, 0.5, 0.8 2500 1900 132 
0.1, 0.5, 0.9 2500 1433 174 


متسس سس سس ee‏ 


المعاينة العشوائية الطبقية 4 ١‏ 


رة إلى طبقة» و(ب) إذا وقعت جميع النسب P,‏ بين 0.1 و 0.9فإن كسب المحاصة SU‏ 
فى حالة Cute n‏ فوق المحاصة التناسبية يكون كسبا بسيطا . 


ولتوضيح النتيجة الأولى» يقارن الجدول )00( معاينة عشوائية طبقية dale)‏ 
تناسبية) مع معاينة عشوائية بسيطة من أجل ثلاث طبقات بالحجم نفسه (W,=3)‏ 
ونجد أربع حالات : الأولى فيها ,۶ تساوي 0.4 ,0.6,0.5 في الطبقات الثلاث» أما 
الأخيرة (وهي الأكثر تطرفاً) ففيها P,‏ تساوي 1 0.5 ,0.9 . Guy‏ العمودان التاليان 
جداء تباينات النسبة المقدّرة ب 1-0)/ ويعطي العمود الأخير الدقة النسبية للمعاينة 
العشوائية الطبقية إلى المعاينة العشوائية البسيطة . والكسب في الدقة هو كسب كبير في 


الحالتين الأخيرتين فقط . 
ولمقارنة المحاصتين التناسبية والمثلى في حالة «مثبت» سنجد أنه مع إهمال العامل 
(1-f)‏ : 
W, / 2‏ 
)5.62( عدف 3 = te h 0) Vorop‏ ب 


وهكذا تصبح الدقة النسبية للمحاضة التناسبية فوق المحاصة GAN‏ هي : 


Vopr _ (X Wav P,Q») )5.63( 
V op 3 Wa, P,Q, 


وإذا وقعت جميع المقادیر ,۲ بین القيمتين ,۶ و (I-P)‏ فإننا or‏ بالقيمة الصغرى 
التي تأخذها الدقة النسبية . jst «bus‏ طبقتين بحجمين متساويين WW,‏ . 
فنبلغ الدقة النسبية الصغرى عندما يكون وحار و .P, = Po‏ وعندئذ تصبح الدقة 


الفسبية 
Vins _ (0.5+VPoQo)’ 5.64)‏ 
Vo,  2(0.25 + P500) (5.‏ 


وبعض قيم هذه الدالة معطاة في الجدول (ه-5) . وحتى في حالة كون 0.1- P,‏ أو كونها 
مرتفعة إلى الحد 0.9 فإن الدقة النسبية هى 94 بالمائة . وفي معظم الحاللات تكون ميزتا 


Lez‏ المعاينة الإحصائية 
۱۹۰ = 


å | الخسارة‎ eat Sl acf - د‎ 

البساطة والترجيح الذاتي للمحاصّة التناسبية أكثر من أن تعوض هذه المنسارة البسيطة 
في الدقة . 

وينبغى التنويه بمح لدودية هذا المثال. فهو لا ٤ Jol‏ الاعتبار الفروق بين 


d sts othe 8 .‏ 
تكاليف المعاية في الطبقات المختلفة . وفي بعض المسوح تكون النسب P,‏ صغيرة جدا 
ولكنها تتراوح » a‏ بين 1 و 30.05 الطبقات المختلفة . وقد تتحفق هنا مكاسب 


مرموقة أكثر من التقسيم الأمثل إلى طبقات . 


جدول )1-0( جدول الدقة النسبية للمحاصتين المثلى والتناسبية 








0.4 ع0‎ 6 0.3 or 0.7 0.2 or 0.8 0.1 or 0.9 0.05 or 0.95 


RP(%) 100.0 99.8 98.8 94.1 86.6 


)11-9( تقدير حجم العينة في حالة النسب 
و استنتاج القوانين المتعلقة بتحديد حجم عيّنة من القوانين الأكثر شم ول 
في الفقرة (ه-9). ليكن V‏ التباين الرغوب لتقدير النسبة P‏ المتعلقة بالمجتمع ككل 
فالقوانين المتعلقة بالنوعون الرئيسين للمحاصّة هي کا يلى : 





Wp po" (5.65( 
no 7 V و‎ 1+ 
N 
: المفترضة‎ El 
سس مادم‎ (5.66) 
no > V 9 


1 
1 + شر‎ W,Phan 


عيظ وخر ee)‏ الأول. الذي يتجامل عامل الت م م. و هى القيمة 
الملصضصححة ¿pi>‏ 3 الاعتبار عامل الات م م. Les‏ اشتقاق هذه القوا À‏ 


l‏ ; نين اعتيرنا 
العامل NIN- D)‏ | مساوياً للواحد. 


المعايئة { ats Lilet‏ 
ينة العشوائية الطبقيّة ۱۹۱ 


تنطبق كل نتائج هذه الفقرة على تقدير نسبة ما. وإذا كان من المفضل استخدام 
السب المئوية» فالعلاقات نفسها ممكنة التطبيق إذا Une‏ عن ٨,‏ ,0 ,۷ إلخ . على شكل 
نسب مئوية . ولتقدير العدد الكلي من وحدات المجتمع التي تقع في الصف © أي تقدير 
م فإننا pai‏ كل التباينات Ng‏ 


es 
G11 96 64.51 كانت قيم ,,لزهي 1 ,0 في الطبقة‎ L=2 و‎ N=6 في مجتمع فيه‎ (\-0) 
. 2 الطبقة 2 . ونريد أخذ عينة حجمها‎ 
النيمانية » عند التدوير إلى عدد صحيح » هي 1-,: في الطبقة‎ Gall (أ) بين أن المحاصّة‎ 
l . 2 الطبقة‎ gn,=3 1و‎ 
يمكن سحبها تحت المحاصة المثلى وتحت المحاصة‎ EXE (ب) احسب ر لكل عينة‎ 
. التناسبية‎ 


VO) من أن التقديرين غير منحازين. وبالتالي أوجد‎ Gad 
. و ( ,۷,0 مباشرة‎ 
المعطاة في (5.6) ومن أن ( ,۷.,0 يتفق مع‎ BAI (ج) تحقق من أن ,۷,0 يتفق مع‎ 
. ٠١١ العلاقة المعطاة في )5.8( صفحة‎ 
الذي يتضمن خطأ طفيفاً لأنه‎ V O) لحساب‎  ةحفص‎ (5.27) BIS! (د) استخدم‎ 
هذه النتيجة‎ Gas لا يفسح المجال لحقيقة أن ال ,”مقربة إلى أقرب عدد صحيح . هل‎ 
. جيدا مع القيمة الملصححة‎ 


jab (Y0)‏ عيّنة من مجموع الأسر في مدينة لتقدير الكمية الوسطية لممتلكات 
الأسرة الواحدة التي يمكن ردّها مباشرة إلى معادل نقدي . وقد قسمت الأسر إلى 
طبقتين عالية الإيجار ومنخفضة الإيجار. ويعتقد أن بيتا من طبقة الإيجار العالي يحوي 
حوالي 9 أمثال ما يحويه بيت من طبقة الإيجار المنخفض من مثل هذه الممتلكات» كما 
يُتوقع أن يكون ,5متناسباً مع الجذر التربيعي لمتوسط الطبقة . ويوجد 4000 من الأسر 
في طبقة الإيجار المرتفع و 20000§ طبقة الإيجار المنخفض . 


۱۹۲ 
AT AA IEN 
أسرة بين الطبقتين!‎ 0 


أ) كيف توزع عينة من لا 


(ب) كيف ينبغي توزيع 


الفرق بين ممتلكات الأسرة 


الواحدة في الطبقتين؟ O‏ 
(Y-0)‏ ن المعلرسات الإحصائية التالية تقسيم جيع g Co‏ : إلى 
الد في المزرعة ضمن كل 


طبقات ls,‏ لحجم المزرعة» ولمتوسط عدد الفدادين 


طش ت 


ae rai‏ عبط ‘asl te,‏ عدد المزارع e‏ المزرعة 
المعياري منود ادين N‏ بالفدات 
83 5.4 394 0-40 
13.3 16.3 461 41-80 
15.1 24.3 391 81-120 
19.8 34.5 334 121-160 
بجنا dai‏ 169 161-200 
26.0 50.1 113 201-240 
35.2 63.8 148 -241 
26.3 2010 المجموع أو المتوسط 





المحاصة التناسبية. (ب) المحاضة المثلى. قارن Bo‏ كل من هاتين الطريقتين بدقة 
المعاينة العشوائية البسيطة . 
(5-5) برهن النتيجة المعروضة في العلاقة )5.38( فقرة )7-0( : 





-f VU HY 2 1 N-N, S, 
Van = Vrp + BP SENC, rts w-m)sy] 


)0-0( لدی معاين طبقتان حج اهما النسبيان W, W,‏ ويعتقد أنه يمكن اعتبار 
cS,‏ رك متساويين ae‏ يظن أن © قد تكون بين ,20و ,40ويُفضل استخدام محاصة 
el‏ إلا أنه لا يرغب في التعرض لزيادة كبيرة في التباين بالمقارنة مع المحاصّة المخل . 
في حالة تكلفة معطاة C=c,n ten,‏ ومتجاهلاً الت م Sep‏ أن 


(Yar) 5 Wc, + Wacz‏ ومسلا 


Vag (J) (We, + WV)? 





المعاينة العشوائية الطبقية ۱۹۳ 
إذا كان WW,‏ فاحسب الزيادة النسبية في التباين عند استخدام المحاصة 
التناسبية » وذلك عندما 2,4= c jc‏ . 


)1-0( يقترح معاين أخذ عينة عشوائية hab‏ ويتوقع أن تكون التكاليف 
الميدانية وفق الصيغة Pon,‏ وكانت تقديراته المسبقة عن الحجمين المناسبين للطبقتين كا يلي : 


Stratum W, S, Ca 
1 0.4 10 $4 
2 0.6 20 $9 


)1( أوجد قيم n۸‏ و linyn‏ ستجعل التكلفة الميدانية الإجمالية أصغر ما يمكن 
وذلك في حالة قيمة معطاة ل VO)‏ . 

(ب) أوجد حجم العّنة المطلوب تحت هذه المحاصة التناسبية» كي 
تجعل V0,=1‏ . تجاهل الت مم. 

(ج) كم ستكون التكلفة الإجمالية للعمل الميداني؟ 


(ه-۷) بعد أخذ العيّنة في التمرين )1-0( يجد المعاين أن التكلفة الفعلية للعمل 
الميداني هى 52 لكل وحدة من الطبقة 2 
وم عا ہی ؤيادة SSI‏ الليدائية fas be‏ 
)=( لو أنه عرف التكاليف الميدانية الصحيحة سلفاً. هل كان سيتمكن من 
بلوغ VG,)=1‏ من أجل التكلفة الميدانية المقدرة في الأصل في التمرين (5-8)؟ 


À ; i. % 8‏ 
)5 تلميح : تعطر متراجحة كوشى - شوارتز صفحة NEY‏ حيث V'=1‏ جواب هذا ) 
المؤال دوك إغاد الحا l Gea)‏ 


)0 -8) في عملية تقسيم إلى طبقتين كانت قيم ,كو ,۷كا يلي 


Stratum W, Si, 





1 0.8 2 
2 02 4 





S a‏ . : الاحصائية 
a ٤‏ 


احسب حجمي on, ta‏ ,م اللتين نحتاجهما من الطبقتين لتحقيق الشروط التالية 
(وتتطلب كل حالة حسابات منفصلة؛ تجاهل ال ت م م) ' اس 
واد ترود عا اا مار وو لقنم متوسط الع کا اريك حيسم عه كني 
+n,‏ ۸= أصغر ما يمكن . 

(ب) نريد le‏ معيارياً مساوياً 0.1 لتقدير المتوسط في كل طبقة . 

(ج) نريد طا معياراً مساوياً 0.3 للفرق بين تقديري متوسطي العينتين في الطبقتين» 
على أن يكون حجم العيّنة JII‏ أصغر ما يمكن أيضا . 


)4-0( مع وجود طقن يرغب المعاينء Lege‏ السهولة في SEW‏ الإداريةء 
في أخذ =n,‏ بدلا من استخدام القيم التي تعطيها المحاصة النيمانية . إذا كان 
Von Fu VO)‏ > يرمزان للتباينين الناتجين عن ,-, والمحاضة النيمانية» على 
الترتيب» بين أن الزيادة الكسرية في التباين 





V (Vue) = سلا‎ (Yar) _ (= 1 


Vopr (Yar) r+] 


حيث \Sr=n /n,‏ تعطيها المحاصة التبيانية. ومن أجل الطبقتين ف “(A - ©) cp pel‏ 
ofl) Ue‏ كم Op Siu‏ الزيادة الكبرية ى الاين =n, pass Le‏ ويد بي 

ae‏ يا his hi E i oa‏ مں 
المحاصة المثلى؟ 


)١ ١_٥‏ إذا كانت دالة التكلمة م٠‏ ال 
) ) إد نت دالة لتكلفة من الشكل CH Cot < Ynn‏ حيث ,"© و /أعداد 


معروفة. بين أنه كي يكون VO)‏ أصغر ما يمكن فى حالة تكلفة إحمالية تة 
op‏ ,#يجب أن يتناسب مع 2 A‏ 


( W2 S, 1 2/3 
07 


أوجد ال etn,‏ عيّنة مقداره 1000 وذلك تحت الشروط التالية : 


ro |‏ ه -lo “el‏ 
لمعاينة العشوائية الطبقيّة 11 


1 0.4 4 1 
2 03 5 2 
3 0.2 6 4 


OG 0 -°)‏ ل Voy‏ تباين تقدير المتوسظ من Ele‏ عشوائية بسيظة حيمنها 


مع محاصة تناسبية و VO)‏ تباين tle‏ عشوائية cn Gore daw As‏ فين Of‏ النسية 


(Ys)‏ موسلا 
vy)‏ 


لا تعتمد على حجم العينة إلا أن النسبة 


Vmin (Var) 

Vorop (Fas) 
PST في حالة « مثبت تصبح‎ GA تتناقص عندما يزداد ” (ويتضمن هذا أن المحاصّة‎ 
(5.8) eee التناسبية كلما ازداد ” ) [استخدم‎ doled! فعالية بالنسبة إلى‎ 


و(5.27)] 


)0 1( قارن القيمتين اللتين نحصل عليهما ل Vip.)‏ تحت المحاصة التناسبية 
والمحاصة المثلى في حالة حجم عينة مثبت في كل من المجتمعين التاليين. حجوم 
الطبقات متساوية. ويمكن إهمال الت م م. 


المجتمع ۲ المجتمع ١‏ 

P,‏ طبقة P,‏ طبقة 
0.01 1 0.1 1 
0.05 2 0.5 2 


3 0.9 3 0.10 


ما هي النتيجة العامة التي يوضحها هذان المجتمعان؟ 





+ سوس بون ee‏ 





تقنية المعاينة الاحصائية 


T 
: كما يلي‎ (ATO) (ه-18) بين أنه في تقدير النسب تصبح النتائج المقابلة للنظرية‎ 
Ven = Ving + LD > W(P, = PY 
Vpop = V,,, + Wal P,Q, -VPO 
n 


VP,Q, =} W, V P,Q,. 


(ه-5١)‏ نعلم أن %62 من المستخدمين في شركة هم ذكور مَهرة أو غير 
مُهرة. و 3190من الكتبة إناث» و 7% يعملون في الرقابة . ومن عينة من 400 مستخدم 
ترغب الشركة في تقدير نسبة المستخدمين الذين يستفيدون من تسهيلات استجامية 
es‏ وقول اتات التقريية الأولى إن السهيلات تعخدم عن قبل 
40% إلى 50% من الذكور» 20% إلى 3096 من الإناث» و 596 إلى 10% من المراقبين . 
(أ) كيف تقترح تقسيم العينة بين الزمر الثلاث؟ 

(ب) إذا كانت النسب الصحيحة للمستجمين 48% ,21% ,4% على الترتيب» B‏ 
ستكون الأخطاء المعيارية للنسبة المقدّرة؟ 
Ea.‏ ماذا سيكون الخطأ المعياري ل م من عينة عشوائية بسيطة حجمها n=400‏ ؟ 


)٠١ 0)‏ تحت المحاصة II‏ تصبح العلاقة )5.27( الخاصة بالتباين 
الأصغري 3 7 LS‏ يل : 


(= Wes 
مالم تكن المقادير ,5كلها‎ 2 ۳,< )2 ms) طالب کا يلي: «بما أن‎ gl, 
ستعطي‎ N باعتبار أنه عندما يقترب « من‎ BLE متساوية» فلابد أن تكون العلاقة‎ 

العلاقة قيمة سالبة ل ".(.۷)۶ » هل الطالب مخطىء ef‏ العلاقة؟ 


المعاينة العشوائية الطبقيّة ١17‏ 


(VI - 0)‏ من العلاقة نجد أن كسر المعاينة في الطبقة ‏ هو في المحاصة الينانية 
OVE) .| f = n/N, = N 5: WS,‏ التي تستدعي فيها هذه العلاقة نسبة معاينة تفوق 
ال 100% من طبقة ما (6<1) هي إذن في الغالب تلك التى يكون كسر المعاينة 
الإجمالي ۸/۸ فيها كبيراً إلى حد ماء ويكون التباين في إحدى الطبقات كبا بصررة شير 
lets . dole‏ يلي مثال مجتمع صغير. حيث n=40, N=100‏ 


الأمثل 
N, S, n,‏ طبقة 
15 2 60 1 
15 4 30 2 
10 15 10 3 
40 100 


)1( تحقق من أن القيم المثلى ل ,”هي كما نرى في العمود الأيمن. 
(ب) احسب Vad‏ مستخدمًا العلاقة )5.6( ثم العلاقة )5.24( وبين أن كلتيه) 


. VỌ,)=0.12 تعطي‎ 








)( AD gue) 


إضافات في أو جه العاينة الطبقية 


)1-10( تأثيرات الانحرافات عن المحاصّة JM‏ 

يناقش هذا الفصل عددًا من الموضوعات الخاصة : 

: ْ من الموضوعات الخاصة في جال الاستخدام العمل 
للمعاينة الطبقية . وتعالج الفقرات (18- ١‏ إلى (Vo -loy (Velo) (A-109)‏ 
مسائل يمكن أن تبرز ني تخطيط العيّنة : وتعالج الفقرات الباقية Eb‏ لتحليل النتائج . 
ونناقش في هذه الفقرة الخسارة في الدقة الناتجة عن الفشل في تحقيق محاصة مثلى للعيّنة . 

لنفرض أننا نعتزم استخدام محاصة مثلى في حالة ” معطاة. فينبغى أن يكون 
حجم العينة Gn,‏ الطبقة r h‏ 
,_n(W,Sh) 5A]‏ 
mT WSs pees)‏ 
ومن المعادلة )5.27( صفحة eN EE‏ نجد أن التباين الأصغري الناتج هو 

1 1 1 

Vinin (Fa) am WaSn) 7L WAS (5A.2) 


ومادام الانحراف المعياري ,5 غير معروف eRe’ Us‏ فقط wy‏ هذه الملخاصة. 
وإذا كان ,۸ هو حجم العينة المستخدمة في الطبقة / فإن التباين الذي نبلغه فعلا من 
المعادلة )5.6( صفحة Fo‏ هو 


2C2 
Wa Sh 
A 


86 1 
466 = 2 Â, “N 2 WAS (5A.3) 


وزيادة التباين الناتجة عن المحاضة التقريبية هي ؛ 


۱۹ 


تقنية المعاينة الإحصائية 


۱۷۰ 
Vin) — Vpl <> WS _1 
s min Fa) = a. 
rE WSs)? (5A.4) 


in i‏ . الطرف oi‏ فهذا 
لنعوض من (54.1) عن WS,‏ بدلالة Gn,‏ الحد الأول من الطرف الايمن» Ae‏ 
يعطي النتيجة المرجوة 


7 7 د‎ V min (Yer) ji E WS) (r ) 
ye 


_(Z WAS) 2 (Ân — m’)? 
2 


2 (5A.5) 


وبالعودة إلى المعادلة (54.2) مهملين ال ت م م (الحد الأخير من الطرف الأيمن) نجد 


V min (Fse) = 3 WS)? 
2 


(5A.6) 
n n 


وبالتالي OB‏ الزيادة النسبية في التباين الناتجة من الانحرافات عن المحاصة DAI‏ هي 


26 i Vmin (Yst) 2 1 L (În 1 nx’) 


z ~ (SA.7) 
V min (Fs) n h=1 na 


حيث ,۸هو الحجم الأمثل nig‏ الحجم الفعلي للعينة في الطبقة ۸ . وإذا 1 يكن 
ال ت مم مهملا تصبح إشارة المساواة في (54..7) متراجحة < . 

وليكن Bn = |Ân — nn’ |/ Fîn‏ الفرق المطلق بين حجمي العينة ٤‏ الطبقة h‏ 
معبراً عنه على شكل كسر من الحجم الفعلي À,‏ . فتصبح (5A.7)‏ عندئذ 


V- Vinin _ 


00 
T ot? (5A.8) 


Vmin دم‎ 


وهو متوسط مرجح للمقادير ي . ولذلك يشكل deg?‏ أعلى ance‏ 
VV Vaud‏ حيث ۾ هو الفرق النسبي الأعلى في جميع الطبقات. وهكذا 
لايمكن أن تتجاوز الزيادة النسبية في التباين *(0.2) أو 4% إذا كان g=0.2‏ أو 20% وإذا 
كان g=30%‏ فالزيادة النسبية في التباين هي على الأكثر 9% ييا االعلى وک 
وصف الأمثلية بأنها مفهوم مرن يتسع للعديد من الحلول. 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقيّة ۱۷۱ 


Was‏ عن ذلك (5A.8) op‏ تقترح أن الحد الأعلى تم سيبالغ ÚE‏ مبالغة غير 
قليلة في تقدير زيادة التباين. ويعطي الجدول )1-10( مثالا يتضمن ثلاث طبقات 


حيث n=340‏ وتقضي المحاصة المثلى أن تكون حجوم العيّنات 200 ,100 و 40 بين) 
الحجوم الفعلية المستخدمة هى 120,150 و20 . 


جدول )1-10( تأثيرات الانحراف عن المحاصة المثلى 
لسك eee‏ سس 
“ىم — (fA,‏ 


lâr — n» | Ay 





5 ny Ay 

ae be فعلية‎ Ân Ân 
1 200 150 0.33 16.7 
2 100 120 0.17 3.3 
3 40 70 0.43 12.9 

32.9 — 340 340 المجموع 





les‏ أن قيمة بم هي 0.43 (طبقة (Y‏ فالقاعدة التقريبية تعطي 18% كزيادة نسبية 
في التباين . ومن العمود الأيمن نرى أن الزيادة الفعلية هي 9.7% = 32.9/340 . 


وقد درس Evans‏ (1951) المسألة نفسها بدلالة تأثيرات الأخطاء المرتكبة في 
تقديرات #وطور قاعدة تقريبية تين ما إذا كان يمكن لمحاصة مغل تقديرية أن تكرة 
Gol‏ من محاصّة تناسبية . ويفترض أن معامل الاختلاف لتقدير ,5 يبقى نفسه في جميع 
الطبقات . ويكون هذا الفرض مناسبًا عندما يجري تقدير ال ,كمن عينات ابتدائية ها 
target‏ كل تة DLS faa‏ عباتت الحجم الذي نحتاجه للعينة الابتدائية 
كى تكون المحاصّة «المخلى» أفضل. في المتورسط. من المحاصة التناسبية . وقبل 5% 
كان Sukhatme‏ (1935) قد Su‏ أن عيّنة ابتدائية صغيرة ad‏ عادة احتمال تفوق المحاصة 
«المثلى» على المحاصة التناسبية Ye‏ مرتفعا. [انظر Sukhatme ySukhatme‏ )1970( « صفحة 88 [, 


(Y 1١5١‏ تأثيرات أخطاء في حجوم الطبقات 
ق توغ pee‏ من LM‏ الطبقية+ قد لاتكون الجاميم الكلية للطبقات Ny‏ 
فة 1 are‏ مأخوذة من بيانات تعداد إحصائي عتيق ,ودا e‏ 
GW me‏ كل طبقة تتوافر t‏ تقديزات W,‏ وتقدير العينة ل Y‏ هو عند ئد È Wan‏ 
يحه W,‏ 3 : 


\vY‏ تقنية المعاينة الإحصائية 
وبعبارات عامة تكون تبعات استخدام ترج ما ات = 

a. تقدير العيّنة منحاز. وبسبب الانحياز نقيس دقة‎ -١ 
š بدلا من تباين التقدير حول متو‎ Y حول‎ thd! مربعات‎ 


. .])4-1١١ 
الوصول إلى‎ (Blo عندما يزداد حجم العيّنة . وبالتالي» يمكن‎ WU ؟- يبقى الانحياز‎ 


حجم عينة يكون التقدير معه أقل دقة من المعاينة العشوائية البسيطة» ونخسر كل 


المكاسب في الدقة العائدة إلى التقسيم إلى طبقات . 
*- التقدير المعتاد SOn)‏ يقلل من تقدير الخطأ الحقيقي في ,نز باعتبار أنه لا 


يتضمن مساهمة الانحياز في الخطأ. 


ولتبرير هذه العبارات نلاحظ أنه عند تكرار العينة تكون القيمة المتوسطة للتقدير 
هي JEL; LZ Wh Yn.‏ تكون قيمة الانحياز 
(Wh 2 W,) Yn‏ 2 
وهي مستقلة عن حجم العينة . ولإيجاد متوسط (MSE) [b> le‏ التقدير يمكن 
التحقق بسهولة من أن عبارة التباين معطاة بالعلاقة المعتادة» حيث نضع op Vow,‏ 
Whe‏ 
n‏ 


2 
MSE(J,,) = XÈ (1 -f+ [E (wn - Wa) PoP (54.9) 


h 
نقول إن العلاقة المعتادة‎ Fol, (1941) Stephan وهذه العبارة من إنتاج‎ 
ل (,)ةى هي بوضوح تقدير غير منحاز للحد الأول من (58.9) إلا أنها تأخذ في‎ 
. الاعتبار الحد الثاني‎ 
مثال‎ 
يوضح هذا المثال الخسارة في الدقة الناتجة عن ترجيحات غير صحيحة وذلك‎ 
عندما يكون التقسيم إلى طبقات‎ 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقية ١‏ 


(ا) VES‏ بصورة طفيفة » (ب) Id‏ بصورة مرتفعة. لنعتير مجتمعًا pS‏ فيه 1-:5 
ويمكن تقسيمه إلى طبقتين حيث .0.1-,/17 W,=0.9,‏ وسنفترض ,,5,=5=,$ فعندئذ 
وبإهمال حدود في ,1/۸ نجد 
E WS, +E WY,- YY A10)‏ = 2و 


=S + W, W,( Y,- ¥2) 
أى أن‎ 


1=S,2+0.09(¥,— ¥2)‏ 
(I) do‏ خذ F-‏ فعندئذ ,091-:2,ى والمحاصّة التناسبية بترجيحات 
صحيحة تخفض التباين بنسبة 9% بالمقارنة مع المعاينة العشوائية البسيطة . 
وفي (ب) خذ. ,3-,#5-,25 مايعطي ,5,2-0.19 أي تخفيض في التباين 
يزيد على 80% . ومع طبقتين وترجيحات غير صحيحة» يمكن كتابة الانحياز على 
الشكم 


(w,— W,)( 7 a Y2) 


باعتبار أن (w,- Wi) = -lw Wr)‏ .لنفرض أن الترجيحات المقدّرة هى 0.92= w,=0.085 w‏ 
فيصل الانحياز إلى 0.02 = 1 (0.02) في )1( وإلى 0.06 في (ب) . وبالتالي نجد المقادير 


معاينة Ll pte‏ بسيطة : == vy)‏ 
معاينة عشوائية طبقية : 
(a): MSE(y,) =~ + 4‏ 
(b): MSE (= +6‏ 
وكا Joe‏ الجدول (١٠-۲)ء‏ تبدا المعاينة العشوائية البسيطة في أن تكون الرابحة با مقارنة 
مع (I)‏ عند 7-300 . des‏ أي حال فهناك القليل من الاختيار بين الطريقتين حتى 


. N=1000 حدود‎ 


y£‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


وفي (ب)» حيث الأمر أكثر خطورة» تبقى المعاينة الطبقية متفوقة حتى n=200‏ 
مع أن معظم ما كسبناه يكون قد ققد عند هذا الحد لحجم العينة . ووراء 300- تصبح 
المعاينة الطبقية متخلفة بصورة ملحوظة عن المعاينة العشوائية البسيطة . ويكون التقدير 
الدقيق للترجيحات (ew,‏ بصورة خاصة عندما يكون التقسيم إلى طبقات مرتفع 
الفعالية أو عندما يكون حجم العينة كبيراً . 
جدول (Yolo)‏ قيم مقارنة لمتوسط مربعات O) tht‏ 


عشوائية طبقية TAT‏ 





وفي بعض المسوح الإحصائية يمكن أخذ حجم كبير '” لعينة ابتدائية كي نقدّر 
dd, . w, I‏ الطريقة» وتعرف GL‏ المضاعفة» أو المعاينة اة الطورء olz‏ 
عديدة ونناقشها في الفصل VY‏ وسنيرهن أنه في حالة المعاينة المضاعفة يكون متوسط 
مربعات الخطأ ل ,نز مساويًا تقريبًا: 


EWS EWY,- Y) 


5A. 
2 (SA.11) 


وبمقارنة متوسط مربعات الخطأ مع |S S/n‏ تعطيه العلاقة (58.10) نرى أننا نحتفظ phan‏ 
الكسب من التقسيم إلى طبقات شريطة أن يكون '” أكر بكثير من ” . ولوضع الفكرة 
في صورة أعم نقول إن مجموعة من الترجيحات المقذوة خط معظلم السب الكبير 
للمعاينة الطبقية إذا كان تقديرها Goh‏ بكار Le‏ الو اعات من te‏ غشوائية بسيطة 


حجمها ” . 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقية \Vo‏ 


(Y -10)‏ مسألة المحاصّة ني حالة أكثر من مفردة واحدة 

با أن المحاصة الأفضل لمفردة معينة سوف لا تكون. بصورة عامةء الأفضل 
إا ee else‏ فلا بد من الوصول إلى حل وسط في مسح إحصائي يموي Me‏ 
i‏ دات. والخطوة الأولى هى أن نختزل المفردات التي ستأخذها في اعتبارنا عند 
ا إلى عدد EE‏ يعتقد ef‏ المفردات الأكثر أهمية . وإذا توافر لنا بيات 
95 سابق جيد» فيمكن عندئذ حساب المحاصّة المثلى لكل مفردة على sd‏ 
ورؤية مدى عدم التوافق بينها . وى مسح إحصائي من نوع خاص» يمكن أن يكون 
الارتباط بين المفردات ai ys‏ وقد تختلف عندئذ المحاضّات اختلافا طفيفا نسبيا . 


مثال 

يوضح ol‏ الإحصائي ل Jessen‏ (1942) مسح مزارع من هذا ا فقد 
قسمت ولاية أيوا إلى خمس مناطق جغرافية ja e‏ لكل منها بنشاطها ied‏ 
aay a. rs Pa e ls‏ 
الحليب ومشتقاته . والمفردات الثلاث الأكثر أهمية هي A‏ به في الي 
الواحدء عدد جالونات الحليب في اليوم» والدخل السنوي من الأموال التي يتم 
استلامها لقاء منتجات الحليب ومشتقاته . ومن مسح جرى عام 8 نرى في الحدول 
)10'¥( التقديرات للانحرافات المعيارية ضمن الطبقات. ويقدم الحدول (€-l0)‏ 
المحاصة النيمانية اغى على أساس هذه القيم ل ,لكل مفردة على حدة وذلك في عينة 
من 1000 مزرعة . 

جدول (P10)‏ الانحرافات المعيارية ضمن الطبقات 





Sh 


إيصالات 


Sh A‏ وك 
بأثمان منتجات جالونات من البقرات ,2 


59 W, = — , 

ae SN b  بيلحلا ألبان (بالدولار)‎ 
Northeast dairy 0.197 4.6 11.7 332 
Cash grain 0.191 3.4 9.8 357 
Western livestock 0.219 3.3 7.0 246 
Southern pasture 0.184 2.8 6.5 173 
0.208 3.7 9.8 279 


Eastern livestock 





أ — 


تقنية المعاينة الاحصائية 





۱۷٩ 
. 5-1000 حجوم العيّنة ضمن الطبقات‎ (t-10) جدول‎ 
المحاصة‎ 
ج ج چ‎ a EN 
من أجل‎ dh 
سسة الطبقة‎ 5 a جيه نات‎ 

x - إيصالاات جالونات ابقار‎ my 
Berhe dairy 197 254 258 236 250 
h grain 191 182 209 246 212 
Western livestock 219 203 171 194 189 
Southern pasture 184 145 134 115 131 
Eastern livestock 208 216 228 209 218 





ولا تختلف المحاصات المثلى بعضها عن بعض اختلافات حادة. وباستثناء 
sot,‏ تنحرف الأرقام للمفردات الثلاث في اتجاه واحد عن المحاصة التناسبية . وهكذا 
نجد المحاصة التناسبية تقترح في الطبقة الأولى 197 من المزارع ee‏ تقود المحاصات لكل 
من المفردات إلى أرقام بين 236 و258 ويقدّم متوسط الحجوم المثلى للعينات الخاصة 
بالمفردات الثلاث» وهو المتوسط الذي يظهر في العمود الأيمن . محاصة وسطية مُرضية . 


جدول (15- 0( التباينات المتوقعة للمتوسط التقديرى 


مبالة جالونات ai‏ نوع المحاصة 
76.9 0.0800 0.0127 مثل 
76.9 0.0800 0.0127 وسطية 
80.9 0.0837 0.0131 تناسبية 





ويبين الجدول (ee)‏ العاينات. المتوقعة للمتوسيط التقديري رر ها ين مين 
المحاصات الثلاث المثلى والوسطية والتناسبية. كل بمفردهاء والعلاقات GN‏ تعطى 
هذه التباينات هى : 0 


(W,S,)? v = 3 WA Sn 
0 prop n 


2 
C W,Sn) ١ سين‎ > 


opt n m, 


إضافات في أوجه المعاينة VV add)‏ 


وتقدم المحاصة الوسطية نتائج لحاء تقريبًاء الدقة نفسها كا لو كان ممكنًا أن 
نستخدم عحاصات مثل منفصلة لكل مفردة. وما تجدر ملاحظته هو أن دقة المحاصة 
التناسبية لا تقل عن دقة المحاصة الوسطية والمحاصات GA‏ المنفردة إلا بمقدار بسيط. 
وفضلا عن ذلك» op‏ الجدول )0-10( يبالغ في تقدير دقة JAN‏ والوسطية باعتبارهما 
تمتا باستخدام تباينات تقديرية بدلا من التباينات الصحيحة. وتشكل هذه النتيجة 


توضيحًا آخر لمرونة مفهوم الأمثلية المذكور في الفقرة (N10)‏ 


)10 = 4) طرق أخرى للمحاصة 
في حالة أكثر من مفردة واحدة 
اقترح isle (1967) Chatterjee‏ وسطية بديلة وهي أن نختار الحجوم Bn,‏ 
تجعل معدل الزيادات النسبية في التباين وفق )54.7( أصغر ما يمكن. على أن يؤخذ 
المعدّل فوق المتغيرات المختلفة. وإذا رمزنا للمتغير ب رفإن هذا يؤدي إلى اختيار 


VE ma” (SA.12)‏ رمه أده 


حيث ٣,‏ هو حجم العينة الأمثل في الطبقة h‏ الموافق للمتغير/ . وفي البيان المذكور في 
الجدول (flo)‏ حيث تختلف المحاصات H‏ بصورة inib‏ فقط. تختلف قيم 
oon, J Chatterjee‏ المعذل ,في الجدول )10-£( بوحدة واحدة على الأكثر 5 أي 
طبقة . 

وفي بعض المسوح تختلف المحاصات الثلى الموافقة للمتغيرات المختلفة بشكل 
ond‏ وبحيث لا يوجد حل وسطي واضح . ونحتاج إلى مبدأ ما نحدد بموجبه المحاصة 
التي سنستخدمها. play‏ هنا طريقتين مفيدتين اقترحه| Yates‏ )1960( . 


وتنطبق الأولى على مسوح لما أهداف خاصة» يمكننا معها قياس الخسارة المترتبة 
على حجم معطى لخطأ التقدير بدلالة JUI‏ أو المنفعة. كما ناقشنا في الفقرة )£ - ل" 
ea‏ ممن المتغيرات ودوال خسارة تربيعية يمكن التعبير. بصورة مقبولة » عن الخسارة 


i‏ المعاينة الاحصائية 


\VA 
اة 4 تمع . وق حالة‎ .- ١ 
در‎ ٠ الكلية المنوقعة كدالة خطية في تباينات المتوسطات التقديرية مجتمع‎ 
المتوسطات لدينا‎ 
k 
L=Yavwy.)=¥, + 1 1 
z aj V (Pjs) =} dj x )درن‎ (5A.13) 


حيث ,5 هو تباين المتغير في الطبقة ۸ . وتغيبر ترتيب إشارتي المجموع يعطي 

L=} ap aS) > wi(Z as) (54.14) 

dy‏ حالة دالة خطية في تكاليف المعاينة نجد 

C= Co + Û chn (5A.15) 

وبجعل جداء(مع -©)بالحد الأول من L‏ (الحد الذي يعتمد على (n,‏ أصغر ما يمكن 
نجد. مستخدمين متراجحة كوشي — شوارتز: 


aS: (SA.16)‏ ل لدي 
Ny oe La jh‏ 
ونعثر على ثابت التناسب بتحقيق القيود المفروضة على L‏ أو © وعلى سبيل JUI‏ 
لنفرض أن قيمة L‏ محددة وأنه يمكن تجاهل حد ال ت م م . فنجد 
n(WrAn/Vcn)‏ _ 


TE (WAAx/ Ven) a 


Nh 


کیت کچ An = VE‏ وحجم العيّنة الكلي المطلوب هو Úis‏ ل )54.14( 





1 W, An 
hs W, An Vcn 5A.18 
n 1 JG, Jz hl *h 9 ( ) 
متغير. وفي حالة متوسطات‎ JSV وفي الطريقة الثانية نحدد التباينات المرغوبة‎ 
المجتمع يتضمن هذا كون‎ 
L WIS L WS : 
Man ا ا‎ 2a. k) (5A.19) 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقيّة 1v4‏ 


نخدم إشارة المتراجحة OY‏ المحاصة الأكثر اقتصادًا يمكن أ 
من الاين المرخوب ,بلك ى عضن المقروات. 

وبهذه الطريقة نجعل التكلفة © [معادلة (54.15) ] أصغر ما يمكن خاضعة 
eo alu‏ ,۷ وللشر وط £N-‏ رمع 0 . والمسألة هي إحدى مسائل at pI‏ غير 
الخطية. وقد وضعت خوارزميات Lys‏ من قبل Hockings Hartly‏ )1963( « 
Haddleston ¢ (1966) Avdeyevay Zukhovitsky ¢ (1966) Chatterjee‏ و „>l‏ ون 
)1970( . وكان Dalenius‏ )1957( < قبل ذلك» قد أعطى حلا پايا بارعاء lew‏ طور 


Yates‏ (1960) و Kokan‏ )1963( طرق تقريبات متتالية موضحة في الطبعة الثانية من هذا 
LSI‏ 


rs)‏ تزودنا بتباينات أصغر 


والخطوة المفيدة الأولى هي بالطبع القيام بمحاصة مثلى لكل من المتغيرات بمفرده 
وإيجاد تكلفة تحقيق حد التساهل لكل منها. لنأخذ مثلا المتغير ,رذا التكلفة الأعلى © 
ولندرس ما إذا كانت القيم المثلى ,۸ الموافقة ل ,«رمحققة aot‏ شروط التساهل ال (k-1)‏ 
الأخرى . فإذا كان الأمر WIS‏ نستخدم هذه المحاصّة وتكون المسألة قد oY AE‏ أي 
isle‏ أخرى سوف BEY‏ التساهل ,۷ الخاص ب ,ربتكلفة منخفضة مثل التكلفة C,‏ 
وبل بعلساة م الأمثلة في مسألة من هذا النوع « أشار Sedransk s Boothe‏ )1969( 
إلى أنه مع فشل البريجة على الحاسب يمكن الحصول في الغالب على تقريب جيد لحل 
Lu.‏ 69 الثانية وذلك بحل المسألة الأولى الأسهل . لنحدد أن L‏ في (5A.13)‏ 
ستأخذ القيمة ر ۷ره < =*/ حيث المقادير ,۷هي التساهلات المرغوبة كل بمفردها 
وأن القيم ,#متناسبة غعكسيا مع BV‏ حالة متغيرين يلون 
ai= V2/(Vi+ V2)‏ »و a2= V,/) ۷, + V2)‏ 6 ويكون: 


(Vı + V2) 





(SA.20) 


مثال (أربع طبقات . متغيران) 
البيان الإحصائي وتطبيق الطريقة التقريبية مبينان في الأعمدة من (1) إلى (6) 
من الحدول )1-10(. VLA,‏ هي إعجاد n‏ الصغرى التي تحقق : 








E TTT‏ س 
aM z —-‏ م مشت i‏ 


ی يبب — 


۸۰ تقنية المعاينة الإحصائية 
Vin) 50.04, V(5,,)<0.01‏ 


جدول )1-10( معلومات إحصائية مصطنعة في حالة أربع طبقات ومتغيرين 





)7( )6( )5( )4( )3( )2( )1( العمود 
ا الا للا ااا الا se ee‏ 
W, Sin S3, A, = 2 aSi, WAA» na fi‏ الطبقة 

i 
1 0.4 25 1 5.8 0.963 206 194 
2 0.3 25 4 8.2 0.859 183 180 
3 0.2 25 16 17.8 0.844 180 187 
4 0.1 25 64 56.2 0.750 160 171 





732 729 3.416 المجاميع 





وباستخدام المحاصة المثلى لكل متغير بمفرده نجد أنه من السهل التحقق من 
أننا نحتاج إلى 7625 لتحقيق الشرط الأول وإلى 5-676 لتحقيق الشرط الثاني . إلا أن 
7-6 والمحاصة الناتجة عنما لا تحقق الشرط الأول إذ تؤدي إلى V,=0.0589‏ بدلا من 
4 وبطريقة التقريبات المتتالية نجد حلا يحقق JS‏ الشرطين JEN)‏ مبينٌ في الطبعة 
الثانية) وهو ,7-732 n, polally‏ مبينة في العمود )7( من الجدول )1-10( 
ولتطبيق طريقة Booth‏ و Sedransk‏ حيث ix ۷,0.01 » V,=0.04‏ 


2(0.04)(0.01) 


= 0.016 
(0.05) 


L = 0.2 2002 +0.8 V (Frs) = 


dou 2-1 حيث‎ (5A.18) ومن‎ 





وان انين (5) من الجدول (5-18). ومن المعادلة (54.17) نجد أيضًا أن 
العسود (5)يقود إلى قيم Het,‏ في العسود )6( من الجدول 16 , وكيا ين 
العمودان )6( و )7( 522 الحلان n, sn,‏ بصورة جيدة . 


وکا يلاحظ و Sedransk‏ فإن L=v*,‏ في جميع المسائل من هذا gl‏ 








إضافات في أوجه المعاينة الطبقيّة \A\‏ 


باعتبار أن n‏ يحقق الشرط الوحيد *1=۷ ولا حاجة OY‏ يحقق الشروط الخاصة بحل 
متغير» ln‏ تحقق المحاصة n,‏ الشرط L‏ بالإإضافة إلى الشروط الأخرى كل بمفردها . 


)10 ~ ه) التقسيم إلى 
طبقات في اتجاهين مع عينات صغيرة 
لنفرض وجود قاعدتين للتقسيم إلى طبقات. مثلا وفقا د R‏ من الصفوف و © 
من الأعمدة» ما يؤدي إلى RC‏ من الخلايا. وإذا كان 0< فيمكن تمثيل كل خلية في 
al‏ وتبرز مشكلة عندما يكون 80> ونرغب في أن تمنح العيّنة تمثيلاً متناسبًا لكل 
من قاعدتي التقسيم إلى طبقات . وفي طريقة بسيطة طورها Hartley, Bryant‏ و )1960( 
Jessen‏ نجد أن حل المشكلة يتطلب فقط Of‏ يتجاوز Sin‏ العددين ٣٤و‏ ۸ . 


ولتوضيح aia‏ الطريقة. tof ees‏ نفسم مجتمعا pem‏ من 165 مدرسة dl‏ 
حمس طبقات وفقا لحجم المدينة وإلى أربع طبقات وفقا لمعدّل الصرف على أساس 
التلميذ الواحد owes.‏ الجدول (V0)‏ أعداد المدارس wig,‏ المدارس my/165‏ = رط 


والهدف هو إعطاء كل مدرسة Lod‏ متساوية في الاختيار بينها نعطي كل فئة 
هامشية تمثيلها المتناسب . وفي هذا التوضيح 7-10 . لنحسب الأعداد ‏ ,طم - يم 
و ۶= ۸ حيث نقرب هذه الجداءات إلى أقرب ode‏ صحيح (مع تعديل ثانوي 
إضاني. في حال الحاجة إليه» بحيث يكون مجموع المقادير,#مساويًا ل WAS‏ مجموع 
المقادير ,7( وهذه المقادير مبينة في الجدول (V-10)‏ 


والخطوة التالية هي سحب 7-10 خلايا باحتمال ninin?‏ من أجل الخلية ij‏ 
وبذلك نقوم بتشكيل مربع ۸× (جدول |١‏ - ۸) . ونسحب عمودا بصورة عشوائية 
من الصف 1 . ثم نسحب من الصف 2 . وبصورة عشوائية. عمودًا من الأعمدة 
الباقية» وهلمٌ جرًا. وفي النهاية» كل صف وكل عمود يحوي وحدة. (ونقوم بهذا 
السحب بأسرع ما يمكن من خلال تباديل عشوائية للأرقام من 1 إلى 10 ) ونشير إلى 
نتائج سحبة واحدة بالإإشارات × في الجدول (A-10)‏ 





تقنية المعاينة الإحصائية 











\AY 
عدد ونسب المدارس في كل خلية‎ (Y 10) جدول‎ | 
| 
المصروف لكل تلميذ ى<‎ | 
المدينة‎ A B C D ظ 5 المجاميع‎ 
a : 
مهاه‎ © 
1 my; 15 21 17 9 m 62 
Pı; 0.091 0.127 0.103 0.055] P 03%6 4 
If Maj 10 8 13 7 ma. 38 i 
Pr; 0.061 0.049 0.079 0.042 | P; 0231 > 
| 
ii M3; 6 9 5 8 Ms. 28 i 
Ps; 0.036 0.055 0.030 0.049 | P, 017 > 
Py; 0.024 0.018 0.036 0.036 | P, 0114 | 
. ms; 3 2 5 8 ms, 18 | 
Ps; 0.018 0.012 0.030 0.049] P, 0.109 | | 
ee بد‎ | 
المجاميع‎ m; 38 43 46 38 165 
Pj; 0.230 0.261 0.278 0.231 1.000 
n; 2 3 3 2 





جدول )10 (A=‏ مربع 10 × 10 لسحب عينة 


لدي سسسب عت - 





إضافات في أوجه المعاينة الطبقيّة \AY‏ 


ونلاحظ أن العمودين 1 و 2 لمحصصان للطبقة الهامشية A‏ باعتبار أن 2-,” . 
وبصورة مشابهة» الصفوف 1 إلى 4 محصصة للطبقة الهامشية 1 باعتبار أن 4= ,« وهكذا . 
وبذلك نكمل توزيع العيّنة على الخلايا العشرين. وتظهر هذه المحاصّة بشكل أكثر 
تراصًا في الجدول )4-10( والآن نسحب عشوائيًا مدرستين من المدارس الخمس عشرة 
في الخلية 14 elas‏ جرًا. واحتمال سحب مدرسة في الصف : والعمود ز متناسب مع 
,۸/۶ ,”وهكذا تكون الاحتمالات غير متساوية مع أا ستكون تقريبًا متساوية 
إذا كان P;=nn;/n?‏ 

وكتقدير غير منحاز للمتوسط على أساس المدرسة الواحدة نجد. 





حيث ,لامجموع العيّنة في الخلية ز وعلى أي Se‏ إذا كان ,۸۸/۸ = رص فقد يكون 
الأفضل حساب متوسط العينة نز باعتبار أن انحيازه ينبغي أن يكون في حكم المهمل . 
ويتوافر لنا من العينة تقدير للتباين في حالة كل من التقديرين المنحاز وغير المنحاز 
شريطة أن يكون « مساويًا على الأقل لضعف أكبر العددين ۸ و© e‏ وأن نسحب 
وحدتين على الأقل من كل صف وكل عمود . 


جدول )4-10( تورّع العيّنة على الخلايا العشرين 
المجموع A 8 © D‏ 


I 2 1 1 0 4 
II 0 0 2 0 2 
111 0 1 0 1 2 
IV 0 1 0 0 l 
۷ 0 0 0 1 1 
المجموع‎ 2 9 8 2 10 


وإذا كان GP,‏ بعض Ue LALI‏ بصورة ملحوظة عن mnn?‏ فهناك 
خطوة إضافية تجعل احتمالات اختيار المدارس أكثر تباينا على وجه التقريب. فبعد 
حساب eosin gn,‏ المقادير Di; = AP, —~ n.n ;/ n‏ بعد تدويرها إلى أقرب عدد 





۱A4‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


يمحيو وإذا رأيناء ف أي خلية. أن D,‏ عدد صحيح موجب فإننا نخصص بصورة 
آلية ,8 من الوحدات إلى هذه الخلية. ونخفض OY‏ والمقادير gn,‏ بالقدر الذي 
يستدعيه تخفيض هذه الحصة الثابتة للخلية ob ij‏ نستمر في المحاصة على المنوال نفسه . 


ar‏ التحكم في الاختيار 

وتسمى طريقة أخرى لحل هذه المسألة في حالة عيّنات صغيرة التحكم في 
الاختيار aes‏ ل و Riedel, Hess e454 (1950) Kish‏ و Fitzpatrick‏ )1976( 
توضيحًا بسيطا يُظهر الفكرة الأساسية في الطريقة عندما طبقوها في معاينة aa EPRA N‏ 
والاتجاه الرئيسي للتقسيم إلى طبقات هو على أساس حجم المستشفى (طبقتان) . ومن 
ال مرغوب فيه أيضًا تمثيل كل من نوعين من مالكي polite‏ إلا أننا سنسحب وحدة 
(مستشفى ) واحدة فقط من كل من الطبقتين الرئيستين. وعند ترقيم الواحدات ضمن 
الطيقات» تشير الفتحة (') إلى نوع من المالكين lee‏ يشير غياب الفتحة إلى النوع 
aay. pl‏ الجانب الأيسر من الجدول )10 )٠١‏ الوحدات في WS‏ الطبقتين. 


جدول )10-+ 1( ترتيب الوحدات ضمن الطبقات في حالة التحكم فى الاختيار 








الطبقة بترتيبها الأصلي الطبقة بترتييها المحسّن 20 مستشفى صغير مستشفى كبير 
3 1 1 1 
4 2 2 2 
5 3 3 3 
1 4 4 4 
2 5 





وإذا سحبنا الوحدة 1 أو 2 من الطبقة 1 » فنرغب عندئذ في سحب الوحدات 
4,3١‏ أو '5 من الطبقة 11 . بحيث يكون لكل من اتجاهي التقسيم إلى طبقات حضور 
في حالة 0-2 . وبصورة مشابهة؛ '3 أو '4 (طبقة 1 ) مرغوبة مع 1 أو 2 (طبقة 11 ). 
ويجعل التحكم في الاختيار احتمال مثل هذه التراكيب المرغوبة مرتفعًا بالقدر الممكن 
ee Lh‏ يبقى احتالات الاختيار ضمن كل طبقة متساوية » ويؤدي DWE‏ إلى 





إضافات في أوجه المعاينة الطبقية هلما 


تقديرات غير منحازة من خلال تطبيق العلاقات المعتادة في المعاينة الطبقية . abl,‏ 
هو إما زيادة في الدقة في حالة ‏ معطاة أو توفير في التكاليف الميدانية . 


وفي حالة معاينة عشوائية طبقية يكون احتهال تركيب مرغوب هو + (5().6.) 
5. = )5)(.4.( ويمكن زيادة هذا الاحتال إلى 0.9 من خلال تغييرين بسيطين في اخحتيار 
الع التحدترتيب اليجدات ف الطبقة ا یسیک يرد gb NSN‏ (5 نهر )اول 
مع 1و G2‏ الطبقة الأولى» كما نرى في الجانب الأيمن من (V9 10) StL‏ وعندثد 
نسحب عددًا عشوائيًا + بين 1 و100 ونستخدمه لاختيار الوحدات من كل من 
الطبقتين. وف الطبقة 1 » نختار الوحدة 1 إذا كان 15۳25 ونختار الوحدة 2 إذا كان 
2650 » وهكذا بحيث نعطي لكل وحدة Slee‏ المرغوب وهو 1 € أن تكون 
هى الوحدة المختارة . وبصورة ماثلة» نختار '3 من الطبقة 11 إذا كان 1720 ونختار 
4 إذا كان 40>م>21 وهكذا. وبالتالي إذا كان 1<r<20‏ نختار )’1,3( وإذا كان 
2055 نختار (/1,4) وهلم جرا. وتكون الاخحتيارات مالمشتركة واحتالاتها كما يلي : 


)42( )4,1( 3,1( )3,5( )2,5( )2,4( )1,4( )1,3( الزوج 
30 95 315 10 10 15 05 20. الاحتال 

والتركيب الوحيد غير المرغوب هو ('3',5) وهكذا يكون الاحتمال الكلي للتراكيب 
المرغوبة 0.9 . 


J tL! of 5‏ ف وة E‏ الطبقتين فلا تنطبق هنا العلاقات الخاصة ب 
v(x) AVG)‏ . ويع Riedel, Hess pa‏ و Fitzpatrick‏ )1976( عللاقات Aai‏ 
وتعطي هذه المقالة أيضًا خوارزمية لتطبيق التحكم في الاختيار في مسائل بأكثر من 
طبقتين مع قيم ل « وأساليب ŠE‏ أكثر تعقيدًا. 
Sukhatme 4 Avadhani‏ )1973( . 
Ly (Y - 10)‏ الطبقات 
يثير هذا الموضوع عدذا من المسائل. ما هى الصفة المميزة الأفضا عند ر" 
جب ال يوجد من الطبقات؟ ويبدو واضحا في حالة مفردة واحدة أو 


VA‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


متغير واحد أن أفضل صفة مميزة نعتمدها للتقسيم إلى طبقات هو توزيع التكرار للمتغير 
ey‏ وني امحل الثاني ربما كان الشيء الأفضل هو توزيع التكرار لكمية أخرى 
تترابط ادي المتغير بصورة عالية . وإذا Lale‏ عدد الطبقات فقد استنتج Dalenius‏ )1957( 
المعادلات التي تقدم أفضل حدود للطبقات تحت المحاصتين التناسبية والنيهانية» كا 
قدم عدة باحثين طرقا تقريبية أسرع . وسندرس المحاصّة النيمانية باعتبارها متفوقة على 
المحاصة التناسبية في مجتمعات تكون فيها المكاسب من التقسيم إلى طبقات كبيرة . 
ونفترض أولا أن الطبقات مقامة باستخدام قيمة y‏ نفسه . 

لتكن ,لاو poly,‏ وأكبر قيم ا في المجتمع e‏ فالمسألة هي إيجاد الحدود الداخلية 
للطبقات Carey, Yy Wy,‏ يكون 


L z 1 
Vo=- 3 WS») -LÈ ws, (5A.21) 
n \h=1 N hai 


ial‏ عا سكي وإذا تجاهلنا الت م م AS‏ جعل ,2۷,5 أصغر ما يمكن . وبا أن 
,لاظهر 3 هدا المجموع 3 الحدين ,۷ ركب W,‏ فقط فنجد : 


ð ð ð 
— ($ WaS,) = — (WS; ) + — (War 1Sn +1) 
(E wasn) = (WS) +: 


h Yh 
Ob y دالة تكرار‎ fly) والآن إذا كان‎ 


4 aw, _ 
W, = i f(t) dt, a, =f (yn) (5A.22) 
بالإضافة إلى أن‎ 


9 fO de) 
WS” = f t7 f(t) dt-— 1 


5 ‘a f(t) dt 


(5A.23) 


dou (54.23) وباشتقاق‎ 


aw, aS, 
set 2 كر = كما‎ (Yh) 2 تبسر + مير )لسرن‎ f(y) (54.24) 
h 





إضافات في أوجه المعاينة الطبقية AV‏ 


حيث ,لم متوسط gy‏ الطبقة 7. وبإضافة رة / 7¥ 5,2 إلى الطرف pl‏ والكمية 
المساوية Sh flyn)‏ إلى الطرف cpl‏ نجد بعد التقسيم على ,25 





(WAS) _ g 2Wh yy, مان د‎ ead Se (5A.25) 
IYn ~ Yn 


وبصورة ممائلة نجد 


Wr +1Sh+1) Z 1 (Yn — bhi) + Sh+1 (5A.26‏ )ة 
dyn -= afr) Sh+1 ° )‏ 


Ay, وبالتالي تكون المعادلات الحسابية ل‎ 
= 2 2 _ 2 2 
(Yn He) + Sn م‎ Has t is (h=1,2,...,L—1) (5A.27) 
h h+1 


ومن y‏ الحظ فإن هذه المعادللات لا تتكيف بسهولة مع الحسابات c ilosi‏ باعتبار 
Ss ol‏ من ,مرو ,كيعتمد على ,لا وتقدم هنا طريقة تقريبية سريعة تعود إلى Daleinius‏ 


و Hodges‏ )1959( كي نجعل ,2۷,5 أصغر ما يمكن . OSS‏ 


zy)={ VFO) dt (5A.28) 


وإذا كانت الطبقات ضيقة وكثيرة العدد. فينبغي أن يكون ÉE fO)‏ تقريبًا (التوزيع 
المستطيل) ضمن طبقة معطاة . وبالتالي : 


m=f” f(t) dt = fi (Yn —Yn-1) (5A.29) 
Si, = — Yn-1) (5A.30) 
Ry Zia= f VFO) dt = Vf(yn — yn-1) (5A.31) 


1-ظلا 


حيث ,/القيمة «الثابتة» ل f(y)‏ في الطبقة h‏ . وبتعويض هذه التقريبات نجد 


L L L 
V12 E WS, = È fn(Yn ور‎ -(” = 2, (Zr —Zr-1)? (5A.32) 
h=1 h=1 = 





A۸‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


وبا أن (Z,-Z,)‏ مثبت فمن السهل التحقق من أن المجموع على اليمين يصبح أصغر 
بجعل ABU (Z,-Z,_,)‏ 
وفي حالة fy)‏ معطى تكون القاعدة هي تشكيل القيم التراكمية 
ل VF)‏ واختيار ال ,«ربحيث تؤدي إلى فترات متساوية على سلم القيم التراكمية 
ل VFO)‏ . ويوضح الجدول (V0)‏ استخدام هذه القاعدة. 
جدول )11-10( حساب حدود الطبقات باستخدام قاعدة القيم المتجمعة VFO) RULES‏ 
القيع i)‏ 
المتجمعة ل قروض صناعية ا قروض صناعية 
VFO)‏ مر ا or‏ | بير د زور ee‏ 
مجموع القروض | LY)‏ مجموع القروض 








مثال 


تبين المعلومات الإحصائية التوزيع التكراري للنسب المئوية من القروض 
المصرفية المخصصة لأغراض صناعية في مجتمع من 13435 مصرفًا في الولايات 
الملتحدة. McEvory]‏ ,1956] . والتوزيع منحاز ومنواله يقع عند النهاية الدنيا. وى 
عمود القيم المتجمعة ل77/7 نجد =V3464+V2516,‏ 109.1 ,3436/ = 58.9 » وهكذا . 


لنفرض أننا نريد حمس طبقات . بها أن المجموع أو القيمة المتجمعة الأخيرة 
ل VF‏ هى 389.5 فينبغى أن تكون نقاط التقسيم هي 77.9 ,155.8 ,233.7 و 311.6 على 
هذا السلّم . والنقاط المتوافرة الأكثر قربا هي كا يلي : 





إضافات في أوجه المعاينة الطبقية ۱۸۹ 


الطبقة 
ا 
5 4 3 2 1 
الال caer a‏ 
45-100% 25-45% 15-25% 5-15% 0-5% الحدود 
الفترة على 
74.8 85.6 73.6 96.6 58.9 القيم المتجمعة ل Vf‏ 


a UU‏ سس سي ب 


والفترتان الأولى والثانية 58.9 و 96.6 ختلفتان كثيراء ولا يمكن تحسينها دون مزيد من 
التقسيهات الحزئية oka‏ الأصلية . 


وإذا كانت فترات الفئات في التوزيع الأصلي oy‏ متساوية الطولء فإننا 
نحتاج إلى تغييرات طفيفة | وعندما تتغير الفترة من فترة طوطا 4 إلى فترة cud Ugh‏ فإن 
فة7 لف القائية تضرب عيذ l JSP‏ المتجمعة ل 1/7 ب 3/6 . 

وقد اقترح ia b (1963) Sethi‏ أخرى syd Ls‏ المعطاة بالمعادلاات 
الحسابية )54.27( وذلك في حالة توزيع مستمر قيامي شبيه بالمجتمع الأصلي . وقد 
وضع Sethi‏ جداول الحدود المثلى لمحاصة نيمانية أو متساوية أو تناسبية Way‏ في حالة 
التوزيع الطبيعي والتوزيعات المختلفة وحيث يكون 26 . وإذا ظهر أن أحد هذه 
التوزيعات يشكل تقريبًا للمجتمع موضع الدراسة فيمكن قراءة الحدود من 
جداول Sethi‏ . 

وتستدعي طريقتان تقريبيتان Sie pot‏ بعض التجربة Lady‏ فمن 
(5A.27) oe‏ نجد Of‏ قاعدة Dalenius-Hodges‏ مكافئة 5 WS, jt Ly‏ 0 : 
کا حن Dalenius‏ و Gumey‏ من قبل )1951( . وهناك قاعدة مماشلة 
Ekman J‏ )1959( وهي تجعل yn-1)‏ - ہو)۳ GU‏ 


er‏ مقارنات تناولت ar‏ المجتمعات النظرية وثانية عتمعات للدراسة 

العملية وجد Cochran‏ )1961( أن مدن القيم التراكمية vf‏ وفاعدة Ekman‏ قد 

TA.‏ على الدوام نتائج جيدة )+ 57 طريقة Sethi‏ ( - وي دراسة dau‏ السر به 
2 








احدة الجخرية 
استشفيارة الولايات المتحدة والتي يشبه توزيعها التوزيع 2 بدرجة وا من pi‏ 
وجد Sethi, Hess‏ و Balakrishnan‏ (1966) أن طريقة بقة Ekman‏ تتفوق بصور 8 
قاعدة القيم المتجمعة ل vf‏ وطريقة ٤ Sethi iá‏ حالة L>2‏ » »—\ 
Murthy‏ )1967( أيضًا بأداء جيد لطريقة Ekman‏ 


وللعلاقات (54.23) نتيجة مفيدة . فإذا كان ,¥5 ثابًا تعطي محاصة v ole‏ 
عينة gn,=n/L LU‏ جميع الطبقات . وي الطرق التقريبية تقرح المقارنات الي نمت أن 
القاعدة البسيطة 1=" هي قاعدة مرضية . 

وحتى الآن وضعنا فرضا غير واقعي وهو أنه يمكن القيام بالتقسيم إلى طيقنات 
على أساس قيم ر نفسها. وعملياء يستخدم متغير آخر x‏ (ربم) كان قيمة رفي تعداد 
إحصائي حديث العهد) . ويطور Murthy‏ )1957( معادلات لحدود x‏ التي تجعل LW, Sy,‏ 
peel‏ ما بسک > علا بأننا نعلم انحدار Jey‏ × . وإذا كان هذا الانحدار غير خطي » 
فقد تخجلف هذه الحدود (AS EEN‏ عن الحدود الما لى التي نجدها عندما يكون 
المتغير × نفسه هو المتغير الذي سنقيسه . وتشير المعادلات, على أى حال» إلى أنه إذا 


كان انحدار Joy‏ × خطيًا والارتباط بين رو «مرتفعًا ضمن كل طبقة فينبغي أن تكون 
الحدود هي نفسها على وجه التقريب. ليكن 


© + عق + ع - بر 


حيث Ele)=0‏ لجميع قيم فيم × و He‏ غير مترابطين . h abs a pa © cps‏ 
هو Sev‏ . فعندئذ تحقق حدود المتغير Via) bot gil‏ اضر سا یک 
المعادللات Dalinius)‏ ,1957( . 


_B 2] (xn - OYE +S? pa] + 25 تجو‎ 


B[(xn 7 - pen) + Sxh Mese 
BS, م‎ h BS. nviV1tS2n+i/B° Sen 


Bed الذء ي يعطي الحدود‎ (5A.27) 


P, ودام ا حيث‎ 2)/ pn 
„yax الارتباط صمن الطبقة :/ بين‎ 


j 
| 


} 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقيّة ۱۹۱ 


ومع أننا في سحاجة إلى Jag‏ من النقسي إلا أن هذه العيجة نرم أن قاعدة القيم 
التراكمية ل ۷7 مطبقة على × ينبغي لها أن تعطي YG ab Gi‏ في حالة متغير 
آخر بر انحداره على × خطي مع ارتباط مرتفع . وبعض النتائج العددية 
ل Cochran‏ )1961( تدعم هذا الحدس . وفضلاً عن ذلك» إذا كانت القيم معتدلة 
فقط» kS‏ سيحدث عند زيادة عدد الطبقات. فإن العجز عن استخدام الحدود AU‏ 
ل + ينبغي أن يكون ذا قدر أقل من التأثير الضار على ر . 


geeks‏ فإن المناقشة السابقة تلائم بصورة رئيسية معاينة مؤسسات قسمت إلى 
طبقات وفقا لقياس ما للحجم . وتختلف الحالة عندما تكون مجموعة من المتغيرات على 
صلة وثيقة بالمتغير ,ربينا تتصل مجموعة أخرى» توزيعها التكراري شديد الاختلاف 
عن توزيع المجموعة الأولى. Vail‏ وثيقا بالمتغير ر . وأحد الإمكانات هو التطلع إلى 
حل وسط بالنسبة لحدود الطيقابت يواجه التساهلات المرغوبة في Vis)‏ 
و cance VV),‏ با (Elo) TEREE E‏ إلا أنه لا توجد بعد طرق 
ASS aol‏ 


Gs‏ التقسيم الجغرافي إلى طبقات تكون المسألة أقل طواعية للمعالجة الرياضية 

باعتبار أن هناك العديد من الطرق المختلفة التي يمكن فيها تشكيل حدود الطبقات . 
والإجراء المعتاد هو اختيار متغيرات قليلة ها ارتباط عال مع المفردات الرئيسة و المج 
واستخدام مركب من القوى الناتجة عن atl‏ ومن التجربة والخطأ لإقامة حدود جيدة 
هذه المتغيرات التي اخترناها . وبا أنه من المحتمل أن تكون المكاسب في الدقة الناشئة 

عن pail‏ للد بر ae‏ بالاهتمام أن نصرف قدرا PS‏ 

من الجهود في تحسين الحدود. وهناك أسس للتقسيم إلى طبقات في حالة مفردات 
اقتصادية ناقشها Hagood « (1941) Stephan‏ و Bernert‏ (1945) وفي حالة مفردات 
زراعية ناقشها King‏ و Me Carty‏ )1941( . 


M aii 


ا تقنية المعاينة الإحصائية 


(8-18) عدد الطيقات 

والسؤالان المناسبان لقرار يتعلق بعدد الطبقات GE (1) LAL‏ معدّل يتناقص 
تباین ر عند زيادة FL‏ (ب) كيف تتأثر تكلفة المسح ااي بزيادة 1 ؟ 

وفيا يتعلق ب (I)‏ لنفرض أن الطبقات قد أنشكت Úis‏ لقيم ر . ولأخذ الحالة 
الأكثر بساطة» لنفرض أن توزيع برهو التوزيع المستطيل في الفترة (aad)‏ . فعندئذ 
يكون ,”رك قبل التقسيم إلى طبقات 42/12 بحيث نجد .4*/12 = VF)‏ في حالة عينة 
عشوائية بسيطة حجمها en‏ وإذا أقمنا L‏ من الطبقات ذات الحجوم المتساوية يكون 
التباين ضمن أي طبقة .4/1217 = ب . وبالتالي نجد في عينة طبقية فيها Wy =1/L‏ 
ورمطآل/ه - np‏ . 


K 7)‏ “هر ks “IED dE‏ 
V(Far) = L WaS) -- È =) == 6.33‏ 
“A ١ ) Azz Fan) 12nL? ١ )‏ 
وهكذا يتناقص تباين ,لا في حالة توزيع مستظيل عكسًا مع مربع عدد الطبقات. Ley‏ 
يدهش أن هذه العلاقة تستمر في أن تبقى صحيحة بصورة تقريبية عندما نقسم إلى 
olab‏ توزيعات منحازة» وأقعية » محدودة é gall‏ مع اختيار أمثل للحدود las‏ 
لمحاصة نيانية . ale ds‏ توزيعات ip‏ النوع المحتمل وفوعه A>» ee‏ 
Cochran‏ )1961( أن القيم l‏ ل (۷)7/(ر)۷ كانت 0.232 » 0.098 
و 0.053 حيث 
المستطيل . 
وهذه النتائج التي تقرح أن تكاثر الطبقات مفيد تعطي صورة مضللة لما حدث 
عند استخدام متغير 2 pS x‏ الطبقات . وإذا كان (x)=E(y/x)‏ انحدار y‏ 





L=2,3,4‏ وذلك بالمقارنة مع 0.250 > 0.111 و0.062 في حالة التوزيع 


على CX‏ فيمكن كتابة 

y=o(x)+e (5A.34) 
حيث 4 وه غير مرتبطين . وبالتالي.‎ 

500 (5A.35) 
ومن النتائج السارقة‎ 


بقة نعلم أن إنشاء من الط.قاك المثلى ل ×يمكن أن abt‏ 5,2 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقيّة ۱۹۳ 


إلى SL‏ إذا كان (x)‏ #خطيّاء أووفق نسبة أصغر إذا كان (:)0 غير خطى . إلا 
أن الحد YS‏ ينخفض عند التقسيم إلى طبقات Gy‏ . ومع زيادة L‏ سنصل إلى قيمة 
ل L‏ يصبح معها ,5 الحد المسيطر. وسوف لا تنتج أية زيادات أخرى في YL‏ تخفيضًا 
Cs‏ لا يذكر في Vw).‏ . وتتوقف سرعة الوصول إلى مثل هذه النقطة على عدد من 
العوامل - وبصورة خاصة» على الحجمين النسبيين ل بى و وى وطبيعة B(x).‏ 

ولا يتوافر في الأدبيات الإحصائية إلا أمثلة قليلة فقط من بيانات إحصائية واقعية. 
ولتعويض هذا النقص نستخدم أسلوبًا نظريًا بسيطا. فلنفرض of‏ الاختيار الأمثل 
لحدود الطبقة باستخدام × » مع عيّنات متساوية الحجوم ۸/1 في كل Abt iab‏ 

(,#)/٠ا‏ بمعدّل يتناسب مع 1/17 » فعندئذ يكون, 


L £ Sz 
Vaa) = 2, Wi San = nL? (SA.36) 





2 
۰ 


لنفرض أيضا أن انحدار y‏ على :د خحطي 5 أي أن 
(5A.37)‏ © + 8 + ع - بر 
حيث #ثابث . وعندثذ 
F w2 (54.38)‏ متام توم $ E‏ ينوتو È‏ 1- رتنا 
N pel nm hA=1 nm hel‏ 
وني أي مجموعة من L‏ من الطبقات لدينا w=-‏ < . وباستخدام (5A.36)‏ نجد 


5 


n 


V(ys,) >) ی‎ [+a [3م-‎ (5A.39) 


حيث م الارتباط بين Stay‏ المجتمع غير المنقسم إلى lab‏ 


ل 0.99 ,0.95 ,0.90 و 0.85 و L‏ يساوي 2 إلى 6ء مفترضين أن العلاقة (5A.39)‏ هي 
مساواة . وتعطى الأعمدة في الجانب الأيمن من الجدول قيمة V/V)‏ لثلاث 
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جدول )10- VEVO (Y‏ كدالة في .1 من أجل دالة انحدار خطي ومن أجل 
بعض البيانات الواقعية 








ispat‏ بيانات نموذج انحدار خطي 
= م 
L 0.99 0.95 0.90 0.85 1 2 3‏ 





نوع البيانات 








المصدر ås got T y‏ بيانات 
Cochran (1961)‏ 1958 1952 عددالمسجلين في الكلية ‏ 1 
Cochran (1961)‏ 1950 1940 مجموع المدن ‏ 2 
Dalenius and Gurney (1951)‏ 1933 1929 دخل الأسرة 3 


وتشير النتائج في حالة نموذج الانحدار الخطي إلى أنه مالم يتجاوز م 
القيمة 0.95 فينبغي أن لا نتوقع إلا القليل من الانخفاض في التباين وراء 
L=6‏ . والجمسوعفان 32 هن البيانات تدعان هذه النتيجة» مع أن بعض 
الزيادة الإضافية في قيمة HL‏ تكون مفيدة في حالة بيانات التسجيل في الكلية 
(المجموعة 1 ). Gs‏ مقارنتين تتعلقان ببيانين إحصائيين وجد Sethi, Hess‏ 
و Balakrishnan‏ )1966( أن Va)‏ يتناقص مع ا بصورة أسرع مما تتنبأ به العلاقةء مما 
يشير إلى أن هناك مبالغة في تبسيط النموذج (58.37) . 


ولاستكمال هذا التحليل clos‏ إلى دالة تكلفة تبين LAS‏ اعتهاد التكلفة على 
ا ويقترح Dalenius‏ )1957( العلاقة .1+ LC,‏ = €وستختلف نسبة ال كلفتين CIC,‏ 
باختلااف نوع المسح الإحصائي . والزيادة 3 عدد الطبقات تتضمن عملا إضائيًا 3 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقيّة هوا 


تخطيط وسحب العينة كا تزيد عدد الترجيحات المستخدمة في حساب التقديرات مالم 
تكن هذه ذاتية الرجيح جبح . وفي بعض المسوح لا نحتاج تقريبًا الى أية تغيرات في تنظيم 
العمل الميداني؛ وفي مسو بح أخرى نقيم وحدة ميدانية منفصلة في كل طبقة. lees‏ 
كانت صيغة دالة التكلفة. تقرح النتائج 2 الجدول (ا-۱۲) أنه إذا كانت زيادة 
إلى أكثر من #6ستضطرثنا إلى أ ي تخفيض شديد في « » كي نحفظ التكلفة ثابتةء فنادرًا 
ما ستكون هذه الزيادة مفيدة . 
وقد اقتصر النقاش في هذه الفقرة على مسوح نريد منها الوصول إلى تقديرات 
إحمالية . ا ل ل 
وراء عدد أكبر من الطبقات يصبح أقو 


)4-10( التقسيم إلى طبقات بعد اختيار العينة 
(التقسيم البّعدي الى طبقات) 

عع يعني ارات اا ا التقسيم إلى ظيقات د ا ارف اله التي 

تنتمى إليها الوحدة إلا بعد أن يتم جمع المعلومات الاحصائية . فالطبقات الشخصية 
ظل الي الجنس. العنصر» ومستوى التحصيل التربوي هي deal‏ کر وقد 
نتمكن من الحصول على حجوم الطبقات. بدقة مقبولة » من الإحصاءات الرسمية» 
إلا أنه لا يمكن تصنيف الوحدات إلى الطبقات إلا بعد معرفة المعلومات الإحصائية 
من العيّنة . ونفترض هنا أن ,¥ و Oly N,‏ 


وإحدى الطرق هي أخذ عيّنة عشوائية بسيطة حجمها pin‏ تصنيف 
الوحدات. وبدلاً من متوسط العيّنة نز نستخدم التقدير رر« 2= ر حيث 
Y,‏ متوسط وحدات المعاينة التي تقع في الطبقة W,=N,/N gh‏ . ودقة هذه الطريقة هى 
تقريبًا دقة المعايئة العشوائية التئاسبية نفسها شريطة أن يكون؛ )1( حجم العينة كبير 
بصورة مقبولة» ولنقل أكبر من 20 » في كل طبقة؛ و(ب) من الممكن إهمال تأثيرات 
الأخطاء في الترجيحات ,17 (انظر الفقرة (Yo‏ 

ولتبيان ذلك ليكن ote m,‏ الوحدات في العينة التي تقع ضمن الطبقة 
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ch‏ حيث تتغير ,”من عيّنة إلى عيّنة . ففي عيّنات تكون فيها ال Stam,‏ وجميعها 
تتجاوز الصفر نجد 


Vw) = =p MS I ave WirSn- (5A.40) 


ويجب الآن حساب القيمة المتوسطة ل Vw)‏ في عيّنات متكررة حجمها n‏ وهذا 
يتطلب بعض ddl‏ باعتبار أن واحدة أو ast‏ من ال ,:”يمكن أن تكون صفرًا. وإذا 
حدث هذا» فسنضطر إلى ضم طبقتين أو أكثر قبل القيام بالتقدير» وقد تمجعيل apate‏ 
على تقدير أقل دقة . ومع ازدياد .يصبح احتمال كون أي من ال Viel iom,‏ صخرا 
إلى حد تكون معه مساهمة هذا المصدر من مصادر التباين في القيمة النهائية للتباين 
ij‏ 8 

وإذا تجاهئنا الحالة التى تكون فيها cl iom,‏ فقد بين Stephan‏ )1945( وإلى 
حدود من مرتبة أن ٠‏ 


1 L 1 (5A.41) 
(= we 
وبالتالي‎ 
[= WS? + جل‎ E )1- WaS 
EL V(Fw)]= نح‎ E WrSn +32 (1— 1 (5A.42) 


والحد الأول هو قيمة GV)‏ معاينة طبقية تناسبية . والحد الثاني يمثل 
الزيادة الناشئة عن عدم توزع المقادير ,””توزيعًا متناسبًا. إلا أن 


1 دوج 1 ae‏ 
tga- ms = )2 (52-55 WAS = Su 3L WS” (5A.43)‏ 
n‏ 
حيث 5 هو معدل ال o>‏ و sal Ap, =n/L‏ الوسطي للوحدات 3 
الطبقة الواحدة . وهكذا إذا إذا لم تختلف ال Si?‏ اختلافا (eS‏ فإن الزيادة تكون Shy‏ 


«5ظ/(1-.18) مرة التباين الموافق للمعاينة الطبقية التناسبية » متجاهلين هنا ال ت م م . 
وستكون الزيادة صغيرة إذا كان (eS #١‏ بصورة مناسبة. 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقية 4۷ 


ويمكن تطبيق هذه الطريقة أيضا على عيّنة جرى تقسيمها إلى طبقات وفقا لعامل آخرء 
مقلا إلى جس مناطق جغرافيةء شربطة أن تكرن My eS‏ بضورة alaia‏ 
ضمن كل منطقة . وهذا التقسيم إلى طبقات على مرحلتين مستخدم بصورة واسعة في 
المسوح الإحصائية القومية في الولايات المتحدة: انظر: Bean‏ (1970) من أجل وصف 
لعلاقات التقدير في مسح المقابلة الصحية للمركز القومي للإحصاءات الصحية. 


)٠ - 10)‏ المعاينة بالحصّة (الكوتا) 
وف طريقة أخرى استخدمت في مسوح تتعلق بسبر الرأي وبحوث التسويق 

لج فاا ال ,”التي نحتاجها في كل طبقة بحيث تكون المعاينة تناسبية . ونطلب 

من الإحصائي العدّاد أن يستمر في المعاينة حتى الحصول على الحصة الكوتا الضرورية 
في كل tab‏ . اكرات Lala snl SY‏ في التقسيم إلى طبقات هي المنطقة 
الجغرافية » العمر. الجنس. العنصر. وبعض مقاييس السوية الاقتصادية. وإذا كان 
العدّاد يختار الأشخاص عشوائيًا ثم خصص كلا منهم إلى طبقته المناسبة» فستكون 
الطريقة مطابقة لطريقة المعاينة العشوائية الطبقية. وقد نحتاج إلى قدر ضخم من 
العمل الميداني حتى نملا جميع الحصص (الكوتا). باعتبار أن معظم الأشخاص الذين 
نصل إليهم في المراحل المتأخرة قد يقعون في حصص تم ملؤها. 


والسجيل فل مل الخصسض E‏ الجداد G&A pay‏ العمل قيا خان 
بالأشخاص أو المنازل التي سيختارها. ويتغير مقدار الحرية الممنوحة من وكالة إلى 
أخرى, إلا أنه يمكن» بصورة عامة وصف المعاينة بالحصة (الكوتا) بأنها معاينة طبقية 
مع اختيار غير عشوائي إلى de‏ ما للوحدات ضمن الطبقات . ولهذا السبب» لا يمكن 
الاطمئنان GE‏ إلى تطبيق العلاقات الخاصة بخطأ المعاينة على نتائج العينات بالحصة 
(الكوتا) . وقد McCarty » Stephan ak‏ )1958( عددًا من المقارنات بين نتائج العينة 
iath‏ والعيّنة الاحتالية. وأعطيا نقدًا Ú‏ لإنجاز كل من النوعين. ويبدو أنه من 
المحتمل أن تنتج طريقة الحصة (US)‏ عينات منحازة بالنسبة لصفات مثل الدخحل» 
dy fll‏ والمهنة , مع أنها تتفق غالبا بصورة جيدة ع العينات الاحتمالية ٤‏ مسائل سر الرأي والموقف . 


ics ۱۹۸‏ المعاينة الإحصائيه 


ظ )1110( التقدير من عينة 

5 | 

| للكسب العائد إلى التقسيم إلى طبقات 

Ls‏ القيام بسعاية عشوائية طبفية سيكون من اليد كذليل لتتفيذ مسوح 
ظ إحضائية فى المستقبال» أن نقذر الكسب في الدقة بالنسبة إلى المعاينة العشوائية البسيطة . 
والمعلومات الإحصائية المتوافرة من العينة هي قيم cn, ON,‏ ,وک . ونرى من 
| الفقرة (ه - )٤‏ أن تقدير تباين المتوسط المرجح من عينة طبقية هو 

Wysp 
h | 


y‏ عد )د 


n N 


Wish |‏ 
| 2 
f‏ وذلك lady‏ للعلاقة )5.13( . 
والمسألة هي أن نقارن هذا التباين مع تقدير لتباين المتوسط الذي كان يمكن أن 
نحصل عليه من عيّنة عشوائية بسيطة . والطريقة المستخدمة أحيانا هي أن نحسب 
المتوسط المعتاد لمربعات الانحرافات عن متوسط العينة 
L(y ~J)‏ _2 
patu,‏ 
n—l‏ 
حيث نتجاهل الطبقات . وتؤخذ هذه الكمية كتقدير ل بحيث إن =(N—n)s?/Nn‏ ,0 
في حالة متوسط عينة عشوائية بسيطة. وتعمل هذه الطريقة بجودة كافية إذا كانت المحاصة 
تناسبية » باعتبار أن العينة العشوائية البسيطة توزع نفسها بين الطبقات بصورة متناسبة 
تقريبًا . ولكن إذا تبنينا محاصة بعيدة عن كونها تناسبية فإن العيّنة المأخوذة Y Sa‏ تشبه 
ie‏ عشوائية بسيطة. وهذه الكمية يمكن أن تكون تقديرًا رديئًا. ونعطى طريقة عامة 
يعود البرهان فيها إلى J.N.K. Rao‏ )1962( . 
نظرية )١ -٠١(‏ 
بفرض نتائج عينة عشوائية طبقية يكون التقدير غير المنحاز ل ,۷ تباين 
(SA.44)‏ 





(N-n) [ L 


Np ch 
Vran = | 2 _ 2ج‎ = 
n(N—1) N n, È Yii ALA] 





إضافات في أوجه المعاينة الطبقيّة 4۹ 








: برهان‎ 
(N-n) (N-n) [1 E 5 
Vian = 52- Fe س‎ 1 (5A.45 
nN nN- LNE & * ) 
والآن‎ 
1 LEN ح١‎ _ 1 26 2 
F(Z z (= 2 Y hi (5A.46) 


VO) ARTETA‏ و y,‏ تقديران غيرمنحازين ل (,7)لا ولا على الترتيب 
Ev (Fa) = Wer) = E5) — Y? (5A.47)‏ 

ومنه يكون التقدير غير المنحاز (5A.45) ٤ PJ‏ هو 

(Ys) (5A.48)‏ مولا 


ومن (5A.46)‏ و (5A.48)‏ نجد أن تقدير عينة غير منحاز ل ,۷ المذكور في (54.45) هو 


NaS yj y+ (|‏ 5 وام 
pto) (5A.44)‏ 2ں TEARS‏ 95 
Vean = (N= 1) Nx m 2” á‏ 


وهذا يكمل برهان النظرية )10- .)١‏ 





ومع ible‏ تناسبية »)N/, = N/n),‏ يصبح ال حدان الأولان داخل الأقواس 
الربعة مساويين GS‏ مرة مجموع المربعات ضمن العينةوهو = 1(52/8-). JÉ,‏ 
العلاقة (54.44) عندئذ إلى 





(N= =i 
Vran = a je» (2+ ).07ں‎ (SA.49) 


ناذا كان « كبيرا .م = )1 (N=‏ يرت n-i)‏ فيكون H‏ في Pa)‏ من مرتبة ج 


بالنسبة إلى الحد في ”والمذكور في (58.49) . SLs‏ نجد في حالة محاصة تناسبية 







ENET اي‎ EST i TR aA 


ie جو‎ 


OST TT OTE TFT TT 


E aS ae E رس ب‎ 
ç = ع کی‎ 


تقنية المعاينة الإحصائية 


You 
Uran = N-n) ى‎ 
nN (5A.50) 


وفي الحالة العامة يكون التبسيط الموافق n)‏ كبيرة) هو 


Vran = — eral ل‎ r% tyh- 2 (5A.51) 


| fon. 73) 

سنوضح الحسابات من الطبقات الثلاث الأولى في العينة من كليات المعلمين 

(فقرة 4-0( . والبيان الإحصائي في الجدول )٠١-٠١(‏ يتعلق بالعينة المتأخرة ple‏ 1946 

. وتمثل المتوسطات رقم التسجيل للكلية الواحدة بالآلاف [وقيم ال أعلى 
بقليل ما في الطبقة الثانية]. وذلك يعود إلى التصحيح . 


جدول (Y -٠١(‏ البيان الإحصائي الأساسى من عينة طبقية من كليات المعلمين 














Na Bh Yn Sh a (5 y À‏ الطبقة 
ny‏ 

1 13 9 2.200 1.8173 83.920 

2 18 7 1.638 0.0735 49.429 

3 26 10 0.992 0.0859 27.596 

57 26 160.945 





ت و العلاقة (44 es y = 104715 e‏ قيس قم ال ,بر الخاصة 
حدم - الأعمدة السابقة له م ف العلاقات المناسية dow‏ 


N,(N, =n 
09.) = prs, 2 = 0.00497 
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?)1.4715(— عه 
Vran = (26)(56)L 57 (1.4715) +0.00497| 0.01412‏ 


ويبدو of‏ التقسيم إلى طبقات قد خفض التباين إلى حوالي ثلث قيمته ته في حالة عينة 
عشوائية بسيطة » وتقدير عامل deff JI‏ (فقرة ¢-\\( هو 0.35 = 0.01412 /0.00497 . 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقيّة ۲۰١‏ 
(VY - 1)‏ تقدير التباين 
في حالة وحدة معاينة واحدة في كل طبقة 
إذا كان المجتمع متغيراً بصورة مرتفعة» ونعرف العديد من القواعد الفعالة 
للتقسيم إلى طبقات. فيمكن المضي في التقسيم إلى النقطة التي تحوي معها العينة وحدة 
واحدة فقط في كل طبقة . وفي هذه JLI‏ لا يمكن استخدام العلاقات المعطاة سابقا 
لتقدير Via)‏ و Va)‏ ومع ا زوجي يمكننا محاولة القيام بتقدير من خلال تجميع 
الطبقات في أزواج يعتقد مقدمًا أن مجموعهما متساويان تقريبًا. وينبغي القيام بالتجميع 
في أزواج قبل رؤية نتائج ad!‏ وذلك لأسباب ستتضح dul‏ 


لتكن ملاحظات العينة في زوج نموذجي ۰ بلاحيث يتحول زمن 1 الى 1/2 . 
وليكن 2ر2۷ = ورا Ýa = Nayin‏ تفديري جموعي الطبقين.. فحد COV‏ 
Pa- Fa = Yn- Yad (P= ¥) (Fra Yr) (5A.52)‏ 
وبأخذ المتوسط فوق جميع العينات من هذا الزوج dow‏ 


E( Ê Fa) = (Y= Ya) + حرا راط‎ DSh + Nai 1)52 (5.53) 


ومن أجل WÊ)‏ لنأخذ التقدیں 
Yn) = È (n - F2) (5A.54)‏ )ره 
ومن )54.93( تكون القيمة المتوقعة لهذا المقدار, 
$a) = j N, (N, - NSE (Yn- Yn) (SA.59)‏ )رسع 
j=1‏ 1= 
والحد الأول على اليمين هو التباين الصحيح (استنادًا إلى النظرية t-0‏ مع۸,=1) 
ويمثل الحد الثاني انحيارًا موجباء يعتمد حجمه على النجاح الذي نبلغه في اختيار 
أنفاج من الطبقات تختلف مجاميعها الصحيحة اختلانًا بسيطا بعضها عن بعض. 
ويحذر شكل التقدير في (54.54) من أن تشكيل الأزواج» من خلال جعل الاختلاف 


Wi‏ المعاينة الاحصائية 
e ۲‏ ۲ 2 


ى المجاميم المقدرة من العيّنة اختلافًا بسيطا قدر OY‏ يمكن أن يؤدي إلى تخفيض 
في المجاميع المقدرة من الع 
py mr‏ وتدعى الطريقة طريقة «الطبقات المنهارة» . 


ال ee A‏ 
å ie j‏ نخ L‏ يؤدى | 
وتعميم التقدير (5A.45)‏ إلى © من الزمر من أية حجوم نختارها 2ح ;[ يودي 


5 G Lr i 
Y, = Ea الا‎ v 0 2 
(P= ZT , (Fa PL) (5A.56) 


غ المجموع المقدّر للزمرة زوفي حالة ,2= ,1ء (وعندها یکون ,ر۴ Yat‏ = ۴) 
يتفق هذا الشكل مع (54.54) وكا في (SA.54)‏ يعطي توقع هذا ال (1)رت ae‏ 
الصحيح (,۷)۶ بالإضافة إلى انحياز موجب نجده بتعويض Y,‏ و »۲ بدلا من 
Y;‏ و Ye‏ في (5A.56)‏ . , 

وإذا ple LS‏ في كل dab‏ متغيرا مساعدا Lo An‏ بوساطته بمجموع 
الطبقة Y,‏ فيقترح Hansen, Hurwitz‏ و Madow‏ (1953) تقديرا بديلا للتباين هو: 

A =C D H ux A 

v2 Yu) = 2 L-1 (Êr -Ap Y;i/ A)? (5A.57) 

وإذا كان A,‏ وسيلة تنبؤ جيدة» فمن المحتمل أن يكون هذا الانحياز الموجب في عبارة 
رلا الناشىء عن الانحرافات لبش (Fu An Pl‏ أصغر من الحد الموافق E‏ عبارة إلا مع 
أن اه Sel Jes‏ من به » يعظى yas kal‏ محا للحد الذي يتضمن 2,ى في 
ole‏ .»۷)۲ وقد وجد Hartley, Rao‏ و G. Kiefer‏ )1969( أن 2 أقل انحيارًا من 
د في مجتمعين من BW‏ مجتمعات. ووجدوا فرقا g Urs‏ المجتمع eS‏ 

وقد طور هؤلاء الباحثون طريقة لا تتضمن 
تستخدم واحدًا أو أكثر من التغيرات المساغرة 
للمتوسطات الحقيقية للطبقات ,۶ 
العينة في الطبقة / فالطريقة تستخدم 
(5A.58)‏ 


she!‏ الطبقات. وهذه الطريقة 
Xan X1»‏ © وهلم ا التي olta‏ 
انحدارًا bht‏ عليها.. bjs‏ كانك Lady,‏ 
الانحرافات : 

dn = بط تر ررر‎ (xin ح‎ Xi) 


إضافات في أوجه المعايئة الطبقيّة bs‏ 


ويمكن التعبير عن مصفوفة التباين للمقادير ,4 كدالة خطية في المقادير ره بالإضافة إلى 
حدود انحياز معينة . ومن هذه العلاقة نحصل على تقديرات p‏ حيث 


on? = (N, - م15‎ / Nn, 


ما يعطي 
عدم y E‏ 
v3( (= È Ni Gn (5A.59)‏ 


ويبدو أن الطريقة تدعو للتفاؤل ويمكن تمديدها إلى التقديرات النسبة, إلا أن الباحثين 
يحذرون من أنه ينبغي القيام بمقارنات إضافية مع طرق الطبقات المنهارة . وباستخدام 
أسلوب مختلف في المعالجة. طور Fuller‏ )1970( طريقة لإنشاء الطبقات تعطي تقدير 
عينة غير منحاز ل V(¥,,)‏ مع وحدة معاينة واحدة لكل طبقة . وتوخيًا للبساطة لنفرض 
أن k) N/n=N/L=k‏ عدد صحيح) ولنختر عددًا عشوائيًا : بين 1 و » فالطبقة الأولى 

تتألف من الوحدات المرقمة من 1+ إلى »++ والثانية تلك المرقمة من 4+1+: إلى 

)24+( وهكذاء والأخيرتان (الطبقة ال 1 والطبقة ال (n‏ هما المرقمتان من 

0-1(4+1)+: إلى N=”‏ وتلك المرقمة من 1 إلى + . وللوهلة الأولى. قد 

تبدو هذه الطبقة الأخيرة اختيارًا غير موفق . وکا يلاحظ Fuller‏ على أي حال» يمكن لهذه 

الطريقة أن تعمل li>‏ في التقسيم الجغراني إلى طبقات مع وحدات معاينة على شكل 

مساحة. وهنا يعتمد التقسيم إلى طبقات. عادة» على فكرة أن الوحدات القريبة بعضها 

من بعض تيل إلى أن تكون متشابهة . وبترقيم الوحدات بطريقة أفعوانية يمكن أن نجد y,‏ 

إلى جوار cy,‏ بحيث تكون الطبقة المتضمنة لكل من , رو ,«رمتجانسة داخليًا أيضًا. فالتقدير 

,)0 هو مجموع مرجح للفروق2( ميرح (Yn‏ 


وقد تكون الطريقة الدائرية أقل فعالية في مجتمع يُظهر نزعة إلى التزايد من ,بر إلى 
بلا وعندئذ سيكون للطبقة التي تتضمن 


لاو ,لاتغير داخلي كبير. وفي هذه الحالة يعطى 
Fuller‏ خطة ثانية ai‏ تعقيدًا بقليل : 


8 : > وينبغي لها أن تعطي دقة جيدة, في حالة وجود 
نزعة إلى التزايد. كما تزودنا Laf‏ بتقدير غير منحاز ل VW Fy)‏ 


تقنية المعاينة الاحصائية 


)١18-1١(‏ الطبقات بصفتها ميادين دراسة 
تعالج هذه الفقرة مسوحًا إحصائية تكون غايتها الرئيسة القيام بمقارنات بين 
طبقات مختلفة نفترض إمكانية تحديدها IL‏ وتختلف قواعد تحديد حجوم العينات 
من الطبقات المختلفة عن تلك التى نطبقها عندما يكون ال هدف هو القيام بتقديرات 
إجمالية تعلق بالمجتمع . وإذا كان لدينا طبقتان فقط فيمكن اختيار ,”و oun,‏ نجعل 
تباين الفرق (-«) بين تقديري متوسطي الطبقتين أصغر ما يمكن. وبحذف 
ال ت م م لأسباب اعطيت في الفقرة (VEN)‏ نجد 


2 2 
Ea (5A.60) 
ny n2 
ومع دالة تكلفة خطية كالدالة‎ 
C=cotc ny, +C2N2 (5A.61) 
يكون ۷ أصغر ما يمكن عندما يكون‎ 
.ی ` ا‎ AA 
M Ner+Sa/Nez S/N c+ S2/ c2 


وفي حالة ا من الطبقات. 1<2 تعتمد المحاصة المثلى على مقدار الدقة المرغوبة فى 
مقارنات مختلفة. وعلى سبيل الثال» يمكن جعل التكلفة أصغر ما يمكن . خاضعة 
لمجموعة من 1(/2- 1)1 من الشروط المتمثلة في Vn > Fi) > Vao‏ حيث نختار القيم 
Lady Vig‏ للدقة التي نرى ضرورتها لتحقيق مقارنة مرضية بين الطبقتين ۴وا . وكثيرا ما نجد 
أن طريقة أبسط في المحاصة هي طريقة مناسبة » خاصة إذا لم ختلف المقادير ,5 والمقادير 
Les,‏ . وأحد الأساليب هو جعل التباين المتوسط للفرق بين ال LL-‏ من أزواج 
الطبقات أصغر ما يمكن. أي أخذ النهاية الصغرى ل 


m 2 2 2 
=2) 1 +54) (5A.63) 
L nı n2 nL 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقيّة 6.6" 


ونجعل V‏ أصغر ما يمكن» في حالة © مثبتة »باستخدام القاعدة المذكورة في (54.62)» 
کی 

Ven (5A.64) 

ويمكن أن تتح هذه القاعدة Ely if‏ معينة من الطبقات ga‏ بدقة ssi‏ بينها تقارن 

أزواج أخرى بدقة أقل مما نشعر أنه الدقة المناسبة. وإحدى الطرق البديلة هي اختيار 

ال ,#بحيث يبقى الخطأ المعياري VV,‏ مثا نفسه من أجل كل زوج من الطبقات . 

وهذا يؤدي إلى جعل /n,=V/2‏ وک في كل طبقة . وفي حالة تكلفة مثبتة تعطي هذه 

الطريقة دقة إجمالية أقل مما تعطيه الطريقة الأولى . ويمكن للقارىء أن يتحقق من أن 

الحاصتين المثليين تعطيان 


7 = 20 Savon)" 20 Sien) 
يوك‎ es m Ch (5A.65) 


ونستنتج من gts url‏ - شوارتز أن ۷ أكبر من V‏ على الدوا م مالم يكن SV cn‏ 
WU‏ وإذا كان V‏ أكبر بكثير من ۷ قيمكن أحيانا؛ وبعد قليل من التجربة والخطأ. 


الوصول إلى Lele‏ تشكل حلا وسطاء وتعطي تباينا وسطيًا قريبًا من V‏ وتبقي 
ÓL V(Fn— Yi)‏ إلى حد ما. 


الهمدف أحيانا الحصول على تقديرات لكل طبقة بالإضافة | إلى تقديرات 


lel‏ جل المجتمع ككل . . وعند تخطيط المسح الإحصائي يمكن تحديد الشروط 


5 


د 





2 
Vg) = (1f) = Vee V4) =X (1-f,)<V 

h 
دقة تقدر‎ wit وحدود الت م م مأخوذة هنا في الاعتبار مادامت الغاية هي‎ 
V(¥n) جتمع منته . وتحدد الشروط المتعلقة ب‎ J المتوسطات التي نريد تقديرها‎ 
حدودًا دنيا لقيم ال ب”. وإذا وجدنا أن هذه الحدود الدنيا تحقق الشروط الخاصة ر‎ 


Viga) تكون مسألة المحاصة قد حلت وعندما لا يتحقق الشرط المتعلق ب‎ Va), 
۰ . إلى طريقة بيانية‎ (1975) Dalenius يشير‎ 





y‏ تقنية المعاينة الاحصائية 
T‏ 


وتنشأ مسائل أكثر تعقيدًا عندما تمثل ال L=‏ من الطبقات جميع تراكيب »من 
العوامل» ولكل عامل مستويان» Lf‏ الهدف فهو تقدير متوسطات تأثيرات العوامل . 
و13 LAL Cals‏ أو WLI‏ التى ينتمي إليها أي عنصر من المجتمع معروفة قبل 
الما فيمكن سحب geal) Me‏ المرغوب ,من ATM‏ وفي خالة 3.2 أو 4 
عوامل» أعطى Sedransk‏ (1967) طرقا لإيجاد ال ,»التي تجعل التكلفة أصغر ما يمكن 
تحت مواصفات مختلفة تتعلق بتباينات متوسطات التأثيرات المقدّرة للعوامل. كما تتعلق 
بالقوة المرغوبة لاختبار حول التفاعلات . 


)١4 l0)‏ تقدير المجاميع 
والمتوسطات فوق مجتمعات جزئية 
bes‏ ما تكون المجتمعات الجحزئية أو ميادين الدراسة مثلة في جميع الطبقات . 
وإذا كان التقسيم إلى طبقات جغرافيا مثلاء فقد نرغب في تقديرات منفصلة Jp‏ 
المجتمع ككل» للذكور والإناث أو لفئات الأعمار المختلفة أو لمستخدمي معجون 
OLS Blank‏ ومن لا یستخدمونه» وما شابه . وتقدم المسألة بعض التعقيدات. وقد 
أعطى Yates‏ )1953( العاللاقات الأساسية وأضاف Durbin‏ )1958( و Hartley‏ )1959( 
مزيدًا من المناقشة والبراهين. كا نوقشت الطرق القابلة للتطبيق على طبقة واحدة فى 
الفقرتين (؟-١٠)‏ و(۲-١١).‏ وتنطبق الرموز التالية على وحدات من طبقة h‏ واقعة في 


الميدان ز . 
رمور 
عدد الوحدات : Nah  DNxi=N,‏ 
J‏ 
عدد الحدات فى العينة : Mn, = Ln = Np‏ 
r -‏ 


القياس من وحدة بمفردها: هلا 


A; 7‏ ررم 
متوسظ TON‏ ل رن = روز 


i=1 Mhj 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقية 


¥y= 5 ان : نك‎ : 
a -Xw Ny; an متوسط اليد‎ 


ومجموع ومتوسط المجتمع في الميدان زفوق جميع الطبقات, هما على الترتيب» 


Y; =2 Nn; Yin Y, = 


=| 


Ni =2 Ns; 


>~ 
Les,‏ التعقيدات بسبب كون ال ,«متغيرات asi, be‏ وإذا كانت ال N,‏ 
معروفة c‏ فستكون المسألة بسيطة . وكتقديرين ل ۲و Y‏ يمكننا استخدام 


A ’ x A 2 
Y, =E Nahi Y; = ل‎ 


zk 


واستنادًا إلى الطريقة المذكورة في الفقرة (A Y-Y)‏ لا تزال العلاقة العادية الخاصة ب 
Vn)‏ صحيحة» شريطة أن تكون جميع ال iyon,‏ . وهكذا (dou‏ 

711 حي 
5A.66‏ 
Vi¥,')= A + (1 ce (5A.66)‏ 
حيث رك التباين بين الوحدات في الميدان زضمن الطبقة h‏ . وعلى أي حال» DL‏ 
ما تكون ال ,/(معروفة . 


تقدير مجاميع الميادين 
في حال عدم معرفة ال LEN,‏ مجموع كل طبقة من الميدان كا في الفقرة 
(17-5). وتضاف هذه المجاميع لنحصل على تقدير لمجموع الميدان» أي cof‏ 


A ay Ne y 5 (5A.67) 
hh i 


ونجد التباين الصحيح والمقدّر ل 8 وفقا للتدابير المستخدمة في الفقرة 
cet‏ . وندخل الآن Yh Fe‏ يساوي dy,‏ جميع وحدات الميدان زويساوي 


تقنية المعاينة الاحصائية 


الجتمع . وكا بيّنا في الفقرة (Y-Y)‏ يعطي هذا 


Y'A 


الصفر في جميع الوحدات الأخرى في 


Jall من أجل التباين‎ 
v(Y;) = Ni Mai M K 
اد‎ 0 51~ 2 yù- Š] (5A.68) 


تقدير متوسطات الميادين 

لكى نقدّر متوسط ميدان YIN‏ نحتاج إلى تقدير عينة ل N‏ وكتقدير غير منحاز 
نجد 
N; a at (5A.69)‏ 


let وبالعاق‎ 
22 2 (Na,/ nn) È Yhij 


2 Sct ا‎ 
N; 2 (Na/ Mn) nj A 


ds‏ حالة تقسيم متناسب إلى طبقات يصبح 1 متوسط العينة العادي للوحدات 
الواقعة في الميدان ز . وفي الحالة العامة » يعرف هذا التقدير بأنه التقدير النسبة المركب» 
الذي سنناقشه فيا بعد في الفقرة )11-1( . ولتبيان ذلك» ندخل متغيراً مصطنعًا آخر 
يساوي 1 من أجل كل وحدة من الميدان veg)‏ من أجل جميع الوحدات الأخرى, 
وحيث يتغير: من 1 إلى ,۸ . ومن الواضح ol‏ 


na "ni 














< J È Yhi È زنالا‎ 
= Nh Nn Mh Mh 59 
u بحيث يمكن كتابة تقدير متوسط الميدان على الشكل‎ 
, Nin -= 
ŝ E (Na/ n) È You 2 hYh _ (5.72) 
c= 


2 = = = 
3 (N,/ Ny (Pn; 2 Nal Xs 
h 


وهي العلاقة الخاصة بالتقدير النسبة USL‏ 55 


بالا 3 Xi,‏ . و 7 الفقرة 
)١11-5(‏ يمكن التعبں بصورة تقريبية, wr h h‏ 


عن تقدير التباين على الشكل. 


إضافات في أوجه BL‏ الطبقيّة ۲۰۹ 


N,2(1- a 
)ند‎ (= gz EL tw - Fx - 'يوقز)‎ - Yj) (5A.73) 


وباستخدام (54.71) يمكن كتابة المجموع الثاني على الشكلء 


È (Ya — Px nomli- Vz,’ ee h S 5A 
i i*hi Fn (Vr وخر‎ ( = 2 (Yh — Yj) 9 (Yay — Yj) (SA.74) 
i h 


وفضلا عن «AUS‏ يمكن التعبير عن الحد الأول من (5A.74)‏ بصورة بديلة على 
الشكل : 


Ay, A 
È (vais = Jaj) + nni (Fri — Yi) 


وبتعويض هذه النتائج في )5.75( نجد أخيراً من أجل تقدير التباين» 

2 Nu (1— fn) Pa; 

fy (Yri; — Fri) +n, (1 agu- Ê ¥) |649‏ للح v(Y;) = N? ae lm‏ 
ويمثل الحد الأيمن مساهمة ما بين الطبقات في التباين . dy‏ نحذف الفروق بين 
متوسطات الطبقات. Suis rin‏ من تباين ا متوسط المقدّر لأي جتمع جزئي . وتكون 
مساهمة ما بين الطبقات صعيرة 3 إذا كانت الحذود nnj/ Pn‏ — -1 صغيرة. أي إذا كان 


وكما أشار Durbin‏ )1958( تنطبق )54.75( أيضًا على متوسطات قدّرناها 
للمجتمع بكامله. إذا كانت العينة غير كاملة GY‏ سبب من الأسباب مثل عدم 
الاستجابة» شريطة أن يكون ب هو بالطبع التقدير المستخدم . ويوجد» على أي 
حال» تعقيد إضافي يتمثل في أن للجزء «غير المستجيب» من المجتمع متوسطا ALE‏ 
في الغالب عن متوسط الحزء «المستجيب» . وهكذا يكون Y,‏ تقديرًا منحارًا لمتوسط 
المجتمع بكامله» و (58.75) لا تتضمن مساهمة هذا الانحياز. 


"١‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


)10-10( المعاينة من إطارين 

في المسح الإحصائي لمخازن التجزئة الذي قام به مكتب الإحصاء عام 1949 
والموصوف في Hurwitz, Hansen‏ و dou (p. 516 ff., 1953) Madow‏ مثالا les‏ عن 
استخدام عيّنة من قائمة B‏ من Oe‏ الأعمال الكبيرة مع عينة من إطار مساحي و 7 
يغطي كامل المجتمع . والأهداف من هذا الاستخدام f‏ لإطار قائمة غير كاملة 
مع إطار مساحي كامل هو كسب المزيد من الدقة وتوفير المال. ويمكن معاينة المحلات 
التجارية الكبيرة أحيانًا بتكلفة رخيصة بواسطة البريد والهاتف (lee‏ وفضلا عن ذلك 
وباعتبارها كبيرة» فهي في الغالب المحلات التي تتصف بأكبر تباين بالنسبة للمتغيرات 
y‏ المقاسة . وبوضعها في طبقة مستقلة مع محاصة مثلى (أو معاينة نسبتها 100% إذا بدا 
ذلك قريبًا من لوقح الأمثل) يمكن أن نحصل على زيادة كبيرة في الدقة . dy‏ مسح 
ue‏ التجزئة خددت المحلات من إطار e‏ التي توجد في العينة من المساحات : ثم 
اکت من العينة hell‏ ت ا اللجتمع موضع المعاينة إلى طبقتين 
متميزتين. وقد E‏ هذه العملية » وتدعى العملية الازداوجية» من قبل المشرف 
الميداني قبل الاش ولا تتعقد الازدواجية وتخضع للأخطاء . وقد ناقش Hurwitz,‏ 
Hansen‏ و Jabine‏ )1963( بعض الصعوبات التطبيقية بالإضافة إلى طرق محتلفة يمكن 
فيها للقوائم غير الكاملة أن تكون ذات فائدة . 


وتحديد العناصر من عينة الإطار 4 الت تنتمي إلى إطار القائمة ths B‏ أحيانًا 
قياس soy etal‏ أجل هذه الاسر ويكون للمعاين دة ثلاث عبات تمت 
تصرفه وقد جرى فيها حميعًا قياس ر« : عيّنة من الطبقة © (الجزء من 4 الذي لا ينتمي 
إلى 8 ) وعينتان مستقلتان من الطبقة 8 . إحداهما نرمز لها بالدليل طه وهي العينة التي 
نحصل عليها من A‏ وعلمنا أا تنتمي إلى 8 » والأخحرى نحصل عليها بمعاينة مباشرة 
من الإطار 8 . Gy‏ حالة كمال الإطار A‏ ومعاينة عشوائية بسيطة من كل من الإ طارين؛ 
يقترح Hartley‏ )1962( استخدام كلتا العيّنتين من 8 في تقديرات ما بعد التقسيم إلى 
طبقات 


Ý = Naja + Nas (Pas + QV) (SA.76) 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقيّة YAA‏ 


حيث هل Yer Vas‏ ترمز إلى متوسطات العينات على الترتيب. وقد اختير عاملا 
الترجيح مو ومن أجل العينتين اللتين تنتميان إلى 8 » حيث 1-و+م كي يجعلا VY)‏ 
أصغر ما يمكن تحت دالة تكلفة من JRA‏ 
C=can,t+cpnp (SA.77)‏ 
وفي (5A.76)‏ ستكون حجوم الطبقات 9 Na =(Na—Np)‏ و وله = Nas‏ بالطبع معروفة . 
ومع .م > وء و 2ری <2وىء Hartley Sy‏ أن هذه الطريقة يمكن أن تؤدي إلى 
تخفيض كبير في WY)‏ بالمقارنة مع المعاينة من الإطار 4 لوحده» وذلك حتى عندما 
نقسم العينة من الإطار 4 إلى الطبقتين ya‏ 8-40 . 
وتصبح المسألة أكثر صعوبة إذا كان الإطار 4 غير تام أيضًا. حيث نحتاج إلى 
إطارين 4 و 8 . مع بعض الازدواج » للحصول على تغطية تامة للمجتمع . ومن أجل 
ما بعد التقسيم إلى طبقات توجد ثلاث طبقات متميزة : © (وحدات في A‏ بمفردها) ؛ 
ab‏ (وحدات في كل من 4 و8 ) ؛ و 5(وحدات في B‏ بمفردها). ولا يمكن معاينة 
الطبقات الثلاث بصورة مباشرة» وجب سحب عينات حجومها genyn,‏ الإطارين A‏ 
و8 . وفضلاً عن ذلك سوف لا تكون حجوم الطبقات N, , ×, N,‏ معروفة bole‏ 
Gs‏ حالة معاينة عشوائية بسيطة من الإطارين BoA‏ اقرح Hartley‏ )1962( التقدير 


4 Na Na Ng Ng 
Ý =— ya +p— yas + کو‎ Yoa t— 
9 y كر‎ Yab 52 Yo as Yb (5A.78) 


حيث 0-1+م كما سبق » والمقادير رهي مجاميع العينات في الطبقات» ويرمز الدليلان 
ab‏ و مط للعيّنات فى الطبقة المزدوجة الموجودة في ,”و ,”وقد حدد Hartley‏ مو و بحيث 
al vô h£‏ ما يمكن مع تكلفة مثبتة . وقدّم Fuller (1968) Lund‏ و )1972( 
Ck Burmeister‏ في تقدير Hartley‏ مستخدمين في الأساس تقديرات Na N J‏ 
N, <‏ أفضل le‏ هو مستخدم € تقدير Hartley‏ وقد عالج Fuller‏ و Burmeister‏ )1972( 
Lal‏ حالة يكون الإطار A‏ فيها مساحيّاء مع معاينة جزئية لوحدات مساحية . ويعطي 
Hartley‏ )1974( طريقة عامة للمعاينة من إطارين» ALG‏ للتطبيق في أي تصميم عينة 
من إطارين 


تمارين 

)١ _10)‏ عند تخطيط مسح إحصائى للمبيعات في نوع معين من المخازن, 
حيث 0-550 » توافرت تقديرات جيدة ل ,5من مسح سابق في طبقتين من الطبقات 
الثلاث . وتتألف الطبقة الثالثة من محازن جديدة ومخازن لم يكن ها مبيعات في المسح 
السابق» بحيث يصبح من الضروري تخمين قيمة ل ,ك5 . وإذا كان S,‏ مساويا بالفعل 
0.» فاحسب Vi)‏ كما تعطيه حاصة نيهانية مقدّرة وذلك عندما نخمن ,5 ب )١(‏ 5 
(ب) 20 Sy‏ أنه في كلتا الحالتين تكون الزيادة المتناسبة في التباين فوق الوضع الأمثل 
الصحيح أكبر بقليل من 2% . 





,ك المقدّرة S,‏ 
(b)‏ @ الصحيحة W,‏ الطبقة 
30 30 30 0.3 1 
20 20 20 0.6 2 
20 5 10 0.1 3 


S, ele مقدرة بصورة صحيحة‎ S, أنه إذا كانت مم المقادير‎ ii (Y-l0) 
بدلا‎ St مستخدمين‎ Von), المقدّرة على الشكل ,(1+۸) ,= ,ف فالزيادة المتناسبة في‎ 
. من القيمة الصحيحة ,كهى في المحاصة الينانية‎ 

A?ni(n—ni) 
(1+A)n? 





حيث ۸ حجم العيّنة في الطبقة L‏ تحت محاصّة نيهانية صحيحة. تحقق من أن هذه 
العلاقة تتفق مع نتائج التمرين .)١-18(‏ (والتوافق ليس مضبوطا ÚLE‏ بسبب تدوير 
ال ,إلى أعداد صحيحة) . وبالتالي So‏ أن التقليل في تقدير ,5 بنسبة 5096 له نفس أثر 
مبالغة في التقدير قدرها 100% . 

)1-10( في حال وجود طبقتين وإذا كانت © نسبة القيمة الفعلية ل ي8// إلى 
القيمة النيهانية المثلى ل Jènn,‏ أنه بصرف النظر عن قيم ,5,۸,۸ ,رلا يمكن أن 


تكون النسبة (.7.0/17)7).سم؟ أقل من ?)46146 وذلك عندما يكون ال ت م م SUG‏ 
للاهمال . 

)10 - 4) يمكن تصنيف نتائج عينة عشوائية بسيطة حجمها 5-1000 إلى ثلاث 
«طبقات» rE‏ تساوي 10.2. 12.6و17.1. و52-10.82 (وهو نفسه فى 
كل طبقة) و 17.66=” . وتقديرات الترجيحات لكل طبقة هي w,=0.5,0.3,0.2‏ » على 
الترتيب. ومن المعروف أن هذه الترجيحات ليست مضبوطة GL‏ إلا أنه يعتقد al‏ 
Lee‏ صحيحة في حدود 5% بحيث تكون أسوأ الحالات Lo]‏ ,« مساوية ل 0.525 ,0.285 
و 0.190 أو å glow,‏ ل 0.475 ,0.315 و 0.210فهل تنصح ٠‏ وفقا لطرق الفقرة )%10( 
باستخدام التقسيم إلى طبقات؟ (حيث| تدعو الحاجة. افترض أن ESR)‏ و 
"E‏ 

)0-10( الهدف من عينة عشوائية طبقية بمتغيرين هو إرضاء الشروط 


400 = Vı;. V(y2.,) = V2 


وذلك من أجل تكلفة ١=...‏ في نهايتها الصغرى . ويمكن تجاهل الت م م. 
(I)‏ برهن نتيجة Chatterjee‏ (1972) بأنه لا بد من ALE‏ تمثل حلا وسطا إذا كان 


E WaSan Ven V2 E Wr(S3n/ Sines 
E لمكا‎ San len Vi E WpSinyen 


(ب) إذا كانت ,۷/۷ تساوي أو تتجاوز الحد الأعلى فالمحاصّة المثلى من أجل ,بر تحقق 

شرطي التساهل كليهماء مع نتائج مقايلة تتعلق باد الأدنى . 

(6-18) خططنا مسحًا بثلاث طبقات لتقدير النسبة المئوية للأسر التي تمتلك 
حسابات في مصارف التوفير ومعدّل المبلغ المسكثمر للأسرة الواحدة . وكانت التقديرات 
المسبقة للتسب المثوية ,2 وللتباينات ضمن الطبقات ,5 الخاصة AIL‏ المستثمر كما يلي : 

SKS)‏ صم 280 الطبقة 


0.6 20 90 


Yie‏ ية المعايتة الإإخصاتية 


احسب أصغر حجوم للعينة م وال ,۸ التي at‏ المتطلبات التالية : )١(‏ تقدير iJ!‏ 


المئوية للأسر بخطأ معياري s.e=2‏ » ومتوسط المبلغ المستثمر بخطأ معياري 355-©5.6 . 
(ب) تقدير النسبة المئوية للأسر بخطأ معياري s.e=1.5‏ » ومتوسط المبلغ المستثمر 
بخطأ معياري 0=$5.$ . 58 l‏ 
الجزء (ب) يتطلب محاصّة تمثل حلا وسطاء Lol‏ باستخدام برمجة حاسب أو 
بالطريقة المذكورة في الطبقة الثانية» VAs inio‏ والمحاصة 371,344,315-,” مع 
n=1030‏ تحقق شرطى التساهل Jy.‏ أن طريقة Booth-Sedransk‏ (فقرة 10 - (E‏ تعطي 
n, /n=0.431, 0.326, 0.243‏ وستحتاج هذه المحاصّة إلى 7-1073 لمواجهة شرطي 


التساهل . 


Gey )7-15(‏ الجدول توزيع التكرار لمجتمع من 911 مدينة تقع حجومها بين 
0 و 60,000 مرتبة وفق فئات Ugh‏ 2000 . ولاختصار الحسابات نعطي قيم “ز بعد 
ترميزها وقيم إل . القيم المتجمعة ل إل ٠‏ القيم المتجمعة ل fو sy!‏ ”ر۶ . 
5b‏ قاعدة Dalenius-Hodjes‏ لإنشاء طبقتين في حالة ible‏ مثلى بالمعنى النياني . 
أوجد قيم ,و ,كلكل من الطبقتين. تحقق من أن (ا) الحجوم المثلى للعينة هي نفسها 
تقريبًا في الطبقتين و(ب) بإيجاد gaim S‏ بكامله تحقق من أن 





vV) 
ي‎ i ۱ 
حیث 1>ر>0 إلى طبقتين‎ f(y)=2(1-y) قسمنا التوزيع المثلثي القائم‎ (A -10) 
. a عند النقطة‎ 
بين أن‎ (h) 
W, =a(2-a), W,=(1-a)? 
,_ 4°(6—6a +a”) »_(1-a)? 
ST TET 52-6 


(ب) بين أنه وفقا لقاعدة القيم المتجمعة ل 77 يكون أفضل اختيار له هو 
7و - 1-1/34 » وأن القيمة المثلى ل cen n,‏ أجل هذا ah‏ بين الطبقتين هي 22 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقية Y\o‏ 


. هو حوالي 27% . من القيمة المعطاة في المعاينة العشوائية البسيطة‎ VU) ol, 


)10 ~ 9) في كل من التمرينين (ها - ۷) (A -loy‏ بن of‏ قاعدة Ekman‏ وهي 
colt‏ ووا GES‏ بفارق بسيط le‏ مع قاعدة القيم المتجمعة ل 77 في 
تعين حدود الطبقات . 

er a 
aJi ; ۱ 
د" المتجمعة‎ 





10— 205 0 14.3 205 14.3 0 
i2— 135 1 11.6 340 25.9 135 
li 106 2 10.3 446 36.2 212 
16— 82 3 9.1 528 45.3 246 
18 — 61 4 7.8 589 53.1 244 
20— 42 5 6.5 631 59.6 210 
22— 32 6 5.7 663 65.3 192 
24— 30 7 5.5 693 70.8 210 
26— 27 8 5.2 720 76.0 216 
28 — 18 9 4.2 738 80.2 162 
30— 22 10 4.7 760 84.9 220 
س‎ 21 11 4.6 781 89.5 231 
34 19 12 4.4 800 93.9 228 
36— 16 13 4.0 816 97.9 208 
38 — 14 14 3.7 830 101.6 196 
40 — 17 15 4.1 847 105.7 255 
42— 9 16 3.0 856 108.7 144 
44 - 8 17 2.8 864 111.5 136 
46 — 11 18 3.3 875 114.8 198 
48 — 9 19 3.0 884 117.8 171 
50— 7 20 2.6 891 120.4 140 
د‎ — 4 21 2.0 895 122.4 84 
54— 5 22 23 900 124.6 110 
كه‎ 5 23 23 905 126.8 115 
58 — 6 24 2.4 911 129.2 144 
Totals 911 129.2 4407 


> fy? = 50,395 


(Vs)‏ يتوافر لدينا مبلغ $5000 من أجل معاينة طبقية» ووفقًا لرموز الفقرة 
(A19)‏ يعتقد أن دالة التكلفة هي بصورة تقريبية C=200L+10‏ و 


|[2م- لد = Vy.)‏ 


n “J 
nao 


Ys‏ تقنية المعاينة الإحصائي 


المتغير المستخدم لإنشاء الطبقات والمتغير المراد قياسه في المسح 


RAE‏ 9 و 0.8 . ما 
و # 


الإحصائي . احسب القيمة المثلى LS‏ حيث م مساوية ل 0.95 » 
عدد الطبقات الذي نستخدمه من أجل القيم الثلاث ل م والذي يمثل حلا وسطًا 


جيدًا؟ 


)١١-16(‏ البيان التالي مستخلص من عينة طبقية من وكلاء الإطارات مأخوذة 
pE] E‏ (مارس) 1945 Deming and Simmons‏ 1946 وقد ميقيو الوكلاء إلى طبقات 
Lay‏ لعدد الإطارات الجديدة التي كانت بحوزة كل منهم في تعداد إحصائي سابق . 
ومتوسطات العيّنة رر هى متوسط عدد الإطارات الجديدة لكل وكيل . 
)1( قدّر الكسب في الدقة العائد إلى التقسيم إلى طبقات . 
(ب) قارن هذه النتيجة مع الكسب الذي كنا سنبلغه من محاصة تناسبية . 











حدود 
Ny Wy Vn s, 5‏ الطبقات 
3000 34.8 4.1 0.8032 19,850 1-9 
600 92.2 13.0 0.1315 3,250 10-19 
340 174.2 25.0 0.0407 1,007 20-29 
20 320.4 38.2 0.0245 606 30-39 
410 0.9999 24,13 المجاميع 


)١١-18(‏ في مجتمع طبقتان حج اهما النسبيان 0.8 = W,=0.2, W,‏ وتباينات ضمن 

الطبقات .400= S= 100, S?‏ . ونريد أخذ عينة عشوائية طبقية تحقق المتطلبات 

التالية: (i)‏ تقدير متوسط كل طبقة بتباين أصغر أو يساوي الواحد؛ VO (>0.5 (ii)‏ ومتجاهلين 
الت cep‏ أوجد قيم ”.التي تحقق المتطلبات الثلاثة جميعًا Wy‏ من أجل أصغر 
قيمة EK‏ ل n=n tn,‏ . 


تلميح : by‏ أن 1 / ,)”ا 6 -< —dV(¥,,)/dn,‏ إذا کان .2> ni‏ وقد ناقش 
Fuller‏ )1966( طرقا ALLL dale‏ هذه المسألة . 


إضافات في أوجه المعاينة الطبقيّة YAY‏ 


(VY -10)‏ في مثال يعود ل Nordbotten‏ )1956( وقام بدراسته Kokan‏ )1963( 
hls‏ مسح لتقدير حجم العمالة الكلي ١‏ وقيمة الإنتاج GY,‏ مؤسسات صناعة 
OLY‏ وعند تقسيم المؤسسات إلى طبقات Lady‏ لحجمها., كانت قيم ال N,‏ 
والتقديرات التقريبية ل 53 كه يلي: 





N, Si, Si,‏ الطبقة 
500,000 200 600 كبيرة 
4,000 10 1,000 صغيرة 
1,600 


ومتطلبات أن لا يكون الخطأ في التقديرين Y,‏ ,7 أكثر من 6% (P=0.95)‏ يؤدي إلى 
شرطي التساهل 


= V(Fin) ك‎ 0.0351: V2= V(Y2,,) $56.25 


بين of‏ اللحاصة المثلى م من أجل بلاحيث n= =617, n,=167, n,=450‏ تحقق شرطي 
التساهل كليههما. SY‏ أل لأ يمكن pwd ale‏ لزعل الال 

)١5-16(‏ في معاينة عشوائية طبقية مع وحدة واحدة في كل iab‏ افترض أنه 
يكمن تجميع الطبقات في أزواج حيث dy . N =N =N (j=1,2,...,L12)‏ طريقة 
للمعاينة نسحب عشوئيًا وحدتين من كل زوج من الطبقات . بين من أجل هذه 
الطريقة أن 


A (N; — 
لور )نا‎ - oe È [2NN -1( È وى‎ + Yn- Ya? 





وبالتالي ينأ أ اة wi ing‏ «الطبقة ofa foka‏ والمذكو E‏ ف العلاقة 


COD Gren) 


المقدر النسبة 


)1-3( طرق التقدير 

إن أحد مقومات نمو الإحصاء النظري هو ظهور قدر كبير من المعالجة النظرية 
التي تناقش LAS‏ صنع تقديرات جيدة من بيان إحصائي . وني تطوير نظرية المعاينة 
الاحصائية. على وجه التحديد. استخدم هذا القدر من المعرفة بصورة بسيطة نسبيًا. 
وأعتقد أن هناك سببين رئيسين لذلك. الأول هو أنه في المسوح الإحصائية التي تحوي 
عددًا كبرًا من المفردات» توجد فائدة قصوى في طريقة للتقدير لا تتطلب. حتى في 
الحاسبات» إلا ما يزيد قليلا على عمليات جمع بسيطة » بين يمكن أن تضطرنا طرق 
التقدير المتفوقة في الإحصاء النظري» مثل طريقة الإمكانية العظمى., إلى سلسلة من 
التقريبات المتتالية قبل أن نتمكن من إيجاد التقدير. والسبب الآخر. كا أشرنا في الفقرة 
(EY)‏ هو وجود فرق في الموقف بالنسبة لحذين الخطين من البحث العلمي . فمعظم 
طرق التقدير في الإحصاء النظري تفترض أننا نعرف الشكل الدالي للتوزيع الاحتمالي 
الذي تتبعه المعلومات الإحصائية في العيّنة» وتكون طريقة التقدير معدّة بعناية لهذا 
النوع من التوزيعات . ومن المفضل في نظرية المعاينة أن نضع فروضا محدودة فقط حول 
التوزيع الاحتهالي (مثل أن يكون بعيدًا جدًا عن التناظرء أو قريبا إلى حد ما من 
التناظر)ء ونترك التحديد الدقيق للشكل الدالي خارج إطار المناقشة. ويقود هذا 
التفضيل إلى استخدام طرق بسيطة تعمل بصورة جيدة تحت عدد من أنواع 
التوزيعات . وهذا الموقف منطقي في) يتعلق بمعالجة مسوح إحصائية يتغير فيها التوزيع 
الاحتمالي من مفردة إلى أخرى . وحيث لا نرغب في التوقف وفحص كل هذه التوزيعات 
قبل أن نقرر كيفية القيام بكل تقدير. 
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YY:‏ تقنية المعاينة الإحصائية 

ونتيجة لذلك. ob‏ طرق التقدير المتعلقة بأعمال المسح الإحصائي محدودة 
الآفاق GUL‏ الوقت الراهن . وسنتعرض الآن لطريقتين: طريقة المقدّر النسبة في هذا 
الفصل وطريقة الانحدار الخطي في الفصل السابع . 


)۲-١(‏ المقدّر النسبة 

في طريقة النسبة عع ع سي ود ا 
. وجب أن يكون مجموع القياسات bx‏ المجتمع ككل» ولنرمز له ب × » معروفا. 
وفي التطبيق العمل يكون ex,‏ على الغالب» قيمة برق وقت سابق تم فيه القياة pare‏ 
شامل . وهدف هذه الطريقة هو الحصول على دقة متزايدة بالاستفادة من الارتباط بين 
لاو x,‏ . وسنفرض OV‏ أن المعاينة هى معاينة عشوائية بسيطة . 

Thy, azli مجموع‎ Y المقدر النسبة ل‎ 
Ýr =2X=2X )6.1( 


حيث gy‏ × مجموعا العينتين من المقادير lex. cy,‏ الترتيب . 


إذا كانت Gy, edz,‏ وقت سابق فإن طريقة النسبة تستخدم العينة لتقدير التغير 
النسبي YIX‏ الذي حدث منذ ذلك الوقت .وبضرب تقدير TS‏ 
× المعروف في مناسبة سابقة» نحصل على تقدير لمجموع المجتمع في الوقت الراهن 
وإذا كانت Aw)‏ (/× هي Li‏ نفسها في جميع وحدات المعاينة» فإن 
قيمة ×/ر تتغير قليلاً من عيّنة إلى TA‏ ويكون التقدير النسبة ذا دقة عالية. ar‏ 
تطبيق اخر» يمكن أن يكون × مجموع الفدادين المزروعة في مزرعة و رعدد الفدادين 
المزروعة بمحصول ما. وسيكون التقدير النسبة ناجحًا في هذه الحالة إذا خصص جميع 
المزارعين حوالي النسبة المئوية نفسها من مجمل زراعاتهم لهذا المحصول. 


وإذا كانت الكمية التي نريد تقديرها هي ۲ القيمة المتوسطة للمجتمع ,«افإن 


المقدّر النسبة 


م 


a - '‏ 
ee ۳‏ كو في تقدير نسبة* بدلا من مجموع أو متوسط. مثلا نسبة فدادين 
egl -o |‏ نسبة نفقات العمل إلى مجموع النفقات, أو نسبة الممتلكات 
انقو مجموع لوا وتقدير العيّنة هو×/ر dy. R=‏ هذه الحالة لا نحتاج إلى 
معرفة المجموع X‏ . وقد نوقش استخدام التقديرات النسبة لهذه الغاية في الفقرتين 

)11-7( (المعاينة العنقودية من أجل نسب) و(٣-١٠).‏ | 


جدول )1-1( حجوم تسع وأربعين من المدن الكبرى في الولايات المتحدة 
(SYI)‏ في 1920 (x)‏ وفي عام 1930 () 








Ti Yi Ti Yi Fi vf 
76 80 2 50 243 291 
138 143 507 634 87 105 
67 67 179 260 30 111 
29 50 121 113 71 79 
381 464 50 64 256 288 
23 48 44 58 43 61 
37 63 77 89 25 57 
120 115 64 63 94 85 
61 69 64 77 43 50 
387 459 56 142 298 317 
93 104 40 60 36 46 
172 183 40 64 161 232 
78 106 38 52 74 93 
66 86 136 139 45 53 
60 57 116 130 36 54 

46 65 46 53 
50 58 


مثال 
بين الخدول (Ve)‏ عرد السكان (بالآلاف) في كل من عيّنة عشوائية بسيطة 


من 49 مدينة مسحوبة من مجتمع ال 196 مدينة المذكورة في الفقرة .)١6-7(‏ والمسألة 


هى تقدير ازرد LS‏ للسكان في ال 196 مدينة عام 1930 ونفرض أن المجموع 
الصحيح x‏ لعام 0 معروف» وقيمته 9 . 


5 - 3 “a - . A 
تجدر ملاحظة الفرق بين «تقدير نسبه؟ ووالتقدير النسبة». امرجم‎ # 


تقنية المعاينة الاحصائية 


مهدا الال عاسب للتقدير النسبة . Sosy‏ معظم المدن في العينة زيادة في 5 


YYY 


بين عامي 0 و 1930 من مرتبة 20 في المائة. ولدينا من البيان الإحصائي 


GUL,‏ فإن التقدير النسبة لمجموع 0 من أجل ال 196 مدينة هو 


y= y; = 6262, x=} x,=5054 


والتقدير الموافق المبني على متوسط العيّنة للمدينة الواحدة هو 
y‏ 


=-X= 
8 22919: = 28,397 


ha 


1 جر 
Y=Ny _ (196)(6262) 96)(6262)‏ 


= 25,048 








aH Tt 


Lag EHH Tamm 


مجموع السكان (بالملايين) 


شكل )1-1( مقارنة تجريبية للتقدير النسبة. حيث يستند التقدير إلى متوسط العيئة 


ويبين الشكل )١5(‏ التقدير النسبة والتقدير المبنى على متوسط العيّنة للمدينة 


المقدّر النسبة YYY‏ 
الواحدة» وذلك لكل من 200 عينة عشوائية حجم كل منها 49 مسحوبة من هذا 
المجتمع . ويتضح وجود LF‏ كبير جد في الدقة من خلال تطبيق طريقة النسبة . 


(YA)‏ التباين التقريبي للتقدير النسبة 
٠‏ لقد أثبت توزيع قدي الدية أنه عسير على المعالحة بشكل oY CEH‏ 
كلا من برو يتغير من عيّنة إلى ake‏ وتقصر النتائح النظرية المعروفة في تقديم كل م 
نرغب معرفته في التطبيقات العملية . وسنعرض أولا النتائج الرئيسة بدون برهان . 


والتقدير النسبة متسق (وهذا واضح). وهو منحازء باستثناء ما يتعلق بأنواع 
خاصة من المجتمعات, مع أنه يمكن JUA,‏ الانحياز في العيّنات الكبيرة» ونحت قيود 
معتدلة تتعلق بنوع المجتمع الذي نعاينه» ينتهي توزيع التقدير النسبة إلى التوزيع 
الطبيعي عندما تصبح م كبيرة olde‏ ويُظهر التوزيع ميلا إلى عدم التناظر في LEW‏ 
الب في حال عيّنات معتدلة الحجمء dy‏ على الأقل. في المجتمعات التي غالبا 
ما تستخدم هذه الطريقة من أجلها. ونمتلك قوانين دقيقة تتعلق بالانحياز» ولكننا لا 
tpl alles‏ التقدير إلا تقريبات يقتصر جواز تطبيقها على العينات الكبيرة . 


وتؤدي بنا هذه النتائج إلى القول بأنه لا توجد صعوبة إذا كانت العينة كبيرة 
بكفاية بحيث إن (i)‏ £59 النسبة هو تقريبًا التوزيع الطبيعي؛ و (ii)‏ قانون العينة 
الكبيرة المتعلق بتباين النسبة هو قانون مشروع. وكقاعدة عمل نقول إنه يمكن 
استخدام النتائج الموافقة DLL‏ عيّنة كبيرة إذا كان حجم (Kell‏ من cage‏ متجاورًا 30 
5 ومن جهة og ol‏ كبيراً ببحيث يون معامل اختلاف كل من * ily,‏ من 10 بالمائة . 


نظرية A-V‏ 5 
التقديرات النسبة لمجموع المجتمع Y‏ ولتوسط المجتمع Y‏ وللنسبة YIX‏ في 


المجتمع e‏ هي على الترتيب 


۲٤‏ تقنية المعاينة الإحصائية 
=2X R=»‏ بو X,‏ 
ï x‏ 

le Gy‏ عشوائية بسيطة حجمها  n)‏ كبيرة) يكون 


2 ( i — Rx;) 
خ ري )ما‎ E | 





6.2 
Naa (6.2) 
لد‎ 
3 1-1 6.3 
V(YR) -rl Woy (6.3) 
È (yi— Rx) 
کا‎ i=1 
7 1g نس‎ 1 | (6.4) 


حيث fen/IN‏ هو كسر المعاينة. وتبين الطريقة المستخدمة في النظرية (9-Y)‏ 
أن )6.2( ,)6.3( ,)6.4( هي Ale oe Lal‏ لتوسط مربعات الخطأ للكميات المقدرة 
المذكورة في هذه العلاقات . 

واا المؤدية إلى النتيجة التقريبية (4 .6( كانت قد أعطيت في النظرية .(0-Y)‏ 
وب أن ,۸×۴ = ۶۸ , ۴× = م فالنتيجتان الباقيتان OLS‏ بصورة مباشرة . 


نتيجة )١(‏ 
توجد أشكال بديلة مختلفة للنتيجة . فيمكن أن نكتب» باعتبار 
N*(1 =f) 6 -R 2‏ و 
V(YR = N AND Lm Y)—R(x;-X)]‏ 


N? =f) 
n(N-1) 


-—2R I (yi- Y)(x; -X)] 





[E (yı - YY? +R? (xX) 


ومعامل الارتباط م بين ,9% ,لاقي مجتمع معرف بالمعادلة 


المقدر النسبة Yo‏ 


O En-a- “= Pw -¥) 
P- JE- DE(xı-X)*  (N-15yS, 


وهذا يقود الى النتيجة 


v( fa) = DS+ RS- 2R,S,S:) (6.5) 
وهناك شكل مكاقء هو‎ 

,25 بک رى 
(S54 55-2) (6.6)‏ 1-9( = ۶ر 


حيث Sys = PSS:‏ هو التغاير بين ,رو ,× . ويمكن كتابة هذه العلاقة Lis)‏ على الشكل 
y?‏ 

4 Yr) =(1 -Pr C» EG —2C x) (6.7) 

حيث C‏ > ھمامربعا معامل اخحتلاف ,رو peas EX,‏ و eC,‏ التغاير النسبى . 


نتيجة (Y)‏ 
با أن Ye © Ya‏ و م لا تختلف إلا بمعاملات معروفة» فيكون معامل 
الاختلاف (أي الخطأ المعياري مقسوما على الكمية المقدّرة) نفسه من أجل التقديرات 

الثلاثة . ومن (6.7) نجد أن مربع معامل الاختلاف هذا هو 


Vir) 1-f 


(cv)? = yY? = w (Cy + Ciz a7” 2Gyz) (6.8) 


Lits . التباين النسبي‎ (cv)? وآخرون )1953( مربع معامل الاختلاف‎ Hansen ews 
استخدامه تكرار علاقات التباين من أجل مقادير على صلة ببعضها مثل تقدير مجموع‎ 





5-:) تقدير التباين من عينة 
من المعادلة (6.2) نجد 
N‏ 
VPR) EAU -D E (v= Re)?‏ 
n N-1‏ 
وکا ذكرنا ÓL‏ في الفقرة )١١-7(‏ تأخذ 
È (yı - Éx,)?‏ 
(n—-1)‏ 
كتقدير عينة لتباين المجتمع . ولهذا التقدير انحياز من مرتبة 1/۸ ٠‏ 
ويعطى هذا في حالة تقدير التباين» (م۴)ه : 
- 2 
dju 2‏ 


di‏ م 





3 (yı - Rx;)? (6.9) 


ويمكن التعبير عن هذه النتيجة ida‏ طرق AALS‏ وعلى سبيل JELI‏ 


N(1- is 5‏ م 
v(Yr)= As yi +R x?—-2R Y yix) (6.10)‏ 


= N°(1 Pis 
j y 





Rs 2 -2Ksy,) (6.11(‏ +2 
حيث (/-2(/)0 - sy = < (ype‏ هو تغاير العينة بين رو ×. 


وتوجد علاقتان بديلتان من أجل تقدير التباين من عينة log.‏ أن ۸= » 





vi(R) = ve (s, + Rs, - 2Rsy,) (6.12( 
n. 


وعلى أي حال» وباعتبار,ت/تز = R‏ فلا حاجة لمعرفة الكمية X‏ وأحيانًا Y‏ تكون معروفة 
عند تقدير R‏ , وهذا يفرح الشكل hal‏ 


Lill‏ النسبة 


)1-/( 


ni (s + Rs, —2Ksy,) )6.13( 


v(R )= 





ويمكن استخدام هذا الشكل أيضًا من أجل (ع2)9 آخذین ‘py Yq) = ×*٫)۴(‏ 
lias‏ يطرح السؤال التالي : إذا كان × معروفا Je‏ ,ب أفضل من ره ؟ والجواب 

غير واضح De‏ وقد درس Rao‏ .2.5.1.5 و J.N.K. Rao‏ )1971( بصورة تحليلية 

الانحياز في كل من ره وره وذلك في مجتمعات منتهية. مفترضين نموذج الانحدار 


re 


Yi =a +ßxi tei 


Cc 


E(e;|x;) =0, V(e;|x;) = 6x;, E(e,e;|x:x;) = 0, 


حيث 2 ك ۲= 0 وتوزيع ,»هو توزيع جاما* te‏ "جه . وقد دوس المدى 2>-م>0 لأنه يعتقد 
في التطبيقات of‏ راسب التباين ل ,ريزداد مع #دوفق معدلات تختلف باختلاف 
المجتمع . وقد وجدا أن ره أقل انحيارًا من أجل 0/3/2 إلا أنه أقل استقرارًا أيضًا من 
أجل 0= أو t=1‏ . 


)0.1( حدودثقة 
إذا كان حجم العيّنة us‏ إلى الحد الذي يكفي لتطبيق التقريب الطبيعي 
فيمكن الحصول على حدود ثقة من أجل ۲ و5 كا يلي : 


Y: Ypt+zvVv(¥p) (6.14) 
R: R+zVv(R) (6.15) 


حيث 2 قيمة المتغير الطبيعى المعياري الموافقة لاحتمال الثقة الذي اخترناه . 
وقد اقرح في الفقرة (HA)‏ أن تطبيق التقريب الطبيعي يكون مقبولا إذا كان 
حجم العيّنة لا يقل عن 30 وكان من الكبر بحيث يجعل معامل اختلاف بر xs‏ أقل 


YYA‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


re i‏ ;3 الخاصة ب 7 نتا و 
من 0.1 . وعندما لا تنطبق هذه الشروط تيل العلاقه اا oR)‏ لإنتاج قيم 
منخفضة cli‏ كا قد يصبح الالتواء المهجب في توزيع R‏ ملحوظا . 


وقد cuddled‏ طرق dy‏ سات سرود الثقة Jol‏ يعضى. الاعتبار AY‏ 
توزيع ۸ وذلك في بحث بيولوجي Fieller‏ ,)1932( و Paulson‏ ,)1942( . وتتطلب 
الطريقة أن يتبع F‏ وت التوزيع الطبيعي الثنائي بحيث يتوزع ربج ) وفق التوزيع 
الطبيعي . وينتج من ذلك أن توزيع الكمية 

ع -ر 


V(N=n)/Nn Ns, +8 2-2و‎ )6.16( 


هوتقريبًا التوزيع الطبيعي بمتوسط يساوي الصفر وانحراف معياري يساوي الواحد . 

وقيمة ۸ مجهولة. إلا أنه يمكن اعتبار أي قيمة تأملية ل ۸ » Jaf‏ هذا المتغير 
الطبيعي كبيراً بكفاية » كقيمة يرفضها البيان الإحصائي للعينة . وبالتالي فإنه يمكن 
إيجاد عو الثقة RS‏ بوضع )6.16( مساوية e tz‏ وحل المعادلة الناتجة من الدرجة 
الثانية في ۸ . وحدود الثقة الناتجة تقريبية OF‏ جذري المعادلة من الدرجة الثانية تخيليان 
من أجل بعض العيّنات. وتصبح مثل هذه ا حالات نادرة إذا كان معامل اختلاف 
x y‏ أقل من 0.3 . 

ويمكن بعد التبسيط التعبير عن الجذرين على الشكل : 
=e) (6.17)‏ عععووت )”2 - gZ ege) + 2V Cog + esr — Desa)‏ 


R= 1- جوع22‎ 


حسام 





هو مربع تقدير معامل اختلاف ر مع تعاريف مشابهة ل مه و cee‏ . وإذا كانت 
المقادير ,ووء”2 » ,ع2 27559 » كلها صغيرة بالنسبة للواحد. فيمكن اختصار عبارة 


حدود الثقة لتصبح : 


المقدّر النسبة YYA‏ 


2652 دوين + وو أدج د R =R‏ 


وهذه العبارة هي عبارة التقريب الطبيعى في (6.15) نفسها. 

MTER‏ طبيعي ثنائي انتّقدت حدود Fieller‏ بأنها ليست محافظة 
بشكل كاف. ويشرح James, Wilkinson‏ و i ab (1975) Venables‏ الصعوبة 
ويقدمون طريقة بديلة . 


)1-3( مقارنة التقدير 
النسبة بالمتوسط لكل وحدة 
درسنا في الفصول السابقة نوعًا من التقدير ل ۲ e NY ya‏ حيث ل متوسط العينة 
(في معاينة عشوائية بسيطة) أو المتوسط المرجّح G)‏ معاينة عشوائية طبقية) . وستدعى 
التقديرات من هذا النوع بالتقديرا ات ZAI‏ على المتوسط لكل وحدة أو التقديرات 
الناتجة عن النشر اليسيظ. 


نظرية (7-5) 
في العينات الكبيرة ومع معاينة عشوائية بسيطة » يكون تباين التقدير النسبة Pr‏ 


A JIS, , معامل اختلاف‎ 
O E 





برهان 
سد 2 
v=- < Ds,‏ 


ومن أجل التقدير النسبة لدينا من )6.5( 


2 — 
VPR) = 0 D(s,2+R*S2—2RpS.5,) 








i 
i 
] 
1 
i 
| 


۳۰ تقنية المعاينة الإحصائية 
ومنه Op‏ تباین التقدير النسبة سيكون أصغر إذا كان 


Sy” + 2252-2 كمه‎ <5,’ 


وإذا كان #/7 = ۸ موجبًا يصبح هذا الشرط 
ev(x)‏ 1 ارى// .1/5 _ RS,‏ 
= = = == 37> 
P 2S, 3(z)/( z) 2 cv(y) (6.18)‏ 


(V-3)‏ الشروط التي يكون المقدر 
النسبة تحتها أفضل مقدر خطي غير منحاز 
تشير إحدى النتائج المعروفة جيدًا في نظرية الانحدار إلى نوع المجتمع الذي 
يكون التقدير النسبة من أجله هو التقدير الأفضل من بين صف واسع من التقديرات . 
وقك برهت النظرية SA‏ من أجل المجتمعات اللانہائية ثم قام b) Brewer‏ 1963( 
و a) Royall‏ 1970( بتمديد هذه النتائج إلى حالة المجتمعات النهائية وتصح هذه النتيجة 





إذا توافر شرطان . 

ALN العلاقة بين :رو دهي علاقة خط مستقيم يمر من‎ - ١ 

۲ - تباين ,برحول هذا hh‏ متناسب مع ,× . 

. ونعرّف «أفضل تقدير خطي غير منحاز» كا يلي : لنعتبر جميع التقديرات 
7 ل ۲ التي هي دوال خطية في قيم العينة cy,‏ أي من الشكل 


ورا + Lyrthyat- ٠١‏ 
حيث لا تعتمد المقادير ,على ,رمع أنها يمكن أن تكون دوال في ex‏ ولنقتصر عند اختيار 
المقادير على القيم التي تؤدي إلى تقديرات غير منحازة ل ۲ . فمن بين هذه التقديرات 
الخطية غير المنحازة يكون التقدير ذو التباين الأصغر هو «أفضل تقدير خطى غير 
منحاز» )1 تخ ع). ۰ 


Brewer erm‏ و Royall‏ أن جميع قيم المجتمع (y,x,)‏ وعددها N‏ هي عينة 





المقدّر النسبة ۲۳۱ 


عشوائية من مجتمع فوقي يكون فيه 


yı = Bx; +e; (6.19) 


حيث ال gee Ei‏ لسرا . وفي البيانات التي يكون فيها bax.‏ نفترض 
ل Xi‏ متوسطا يساوي الضفر وتاه يساوي hex,‏ . والمقادير Ay paa )1- Ley N)x,‏ . 


وني النظرية العشوائية المستخدمة حتى الآن في هذا الكتاب» اعتر مجموع 
مجتمع منته Y‏ كمية مثبتة. وتحت النموذج (6.19) تكون ,ع + ×م =+ على الوجه الآخر, 
متخا Ute‏ وعند تعريف مقدّر غير منحاز تحت هذا النموذج يستخدم 
Brewer‏ و Royall‏ اير صلم الانحياز يختلف عن ذلك الذي نجده في النظرية 
العشوائية. ويعتبر أن المقدر Y‏ مقدرًا غير منحاز إذا كان U glans E(Y)‏ ل EY)‏ في 
اختيارات مكررة asa‏ المنتهي وللعينة تحت النموذج المفروض . ويمكن تسمية 


مقدّر كهذا نموذج ‏ لا انحياز. 


و 
خا 7 is‏ عشوائية كانت 1 y‏ نختارها Lady‏ المقادير ,دون 
غيرها. 


برهان 
بها أن0 > Elei)‏ عند تكرار المعاينة » فنستنتج من (6.19) أن 
Y=8X+% s: E(Y)= BX (6.20)‏ 
وفضلا عن US‏ يكون أي مقدر خطي ۲ تحت النموذج )6.19( من e ASKI‏ 


¥ =F ly, =B È lxi +È le; (6.21) 





Yey‏ تقئية المعاينة الإحصائية 
وإذا احتفظنا بقيم العيّنة ×ال itan‏ عند تكرار المعاينة تحت النموذج )6.19( نجد. 
E(Y)=BY lx: VM =A È lx, )6.22(‏ 

Y = 7 o 7 2 2 3‏ 
ومن (6.20) و (6.22) نجد بوضوح y of‏ نموذج _ لا انحياز إذا كان 3 2 . 
وبجعل VY)‏ أصغر ما يمكن تحت هذا cb‏ مستخدمين طريقة مضاريب 
لاغرانج » نجد 
Col = X/ni (6.23)‏ ما :× = 24x,‏ 


وجب أن تكون قيمة الثابت مساوية X/nzJ‏ كي يتحقق شرط a‏ عانص + 
Èn‏ . وبالتالي يكون المقدر ال (ات خ غ) 2 مساويًا: ل Fp,‏ = وير a‏ 


nx 
يكمل البرهان.‎ lias وهو المقدّر النسبة المعتاد.‎ 


1=X/nk عن ذلك. نجد من (6.20) و (6.21) حيث‎ Seay 


Ya = Y= Fa = (Xn) کد‎ 6 (6.24) 
Sa a (6.25) 





nx 


وحيث يرمز T‏ للمجموع فوق قيم المجتمع ال (N-n)‏ غير الموجودة في العينة. 
وبالتالي. 
MX=nz)"(nz) MX=ni)X‏ 


= (6.26) 


V(Ŷr)= +A (X -nš)= 


یمن بسهولة البرهان على أن تقدير نموذج ‏ لاانحياز ل 2 من هذه العينة هو 


A =È 0 —Rx,)’/(n-1) (6.27) 


da~ 


R=¥/z, ~‏ كالمعتاد. ويمكن تعويض هذه القيمة في )6.26( لتعطى تقدير عيّنة 
نموذج - لاانحیاز ل (م۷)۴ . l‏ 


المقدّر النسبة Yr‏ 


والميزة العملية هذه النتيجة هي أنها تقترح الشروط التي لا يكون التقدير النسبة 
gl Jo Gt gd‏ لكل i ery‏ را التقدير الأفضل من بين صف كامل 
من التقديرات . وعندما نحاول تقرير نوع التقدير الذي Pay VC‏ فسيكون من 
المفيد رسم خط بياني لقيم العينة dy,‏ مقابل x,‏ . وإذا أظهر هذا الرسم البياني علاقة 
خط مستقيم يمر من المبدأ. وبدا تباين النقاط «رحول الخط وكأنه يزداد بصورة متناسبة 
تقريبًا مع ,×فسيكون من الصعب قهر التقدير النسبة . 


وأحيانا لا يكون تباین LŽ bly dy,‏ فيها #«متناسبًا مع ,× . وإذا كان راسب 
التباين من الشكل Av(x,)‏ حيث vla)‏ معروف. Jad‏ عر Brewer‏ و Royall‏ أن المقدر 
pacer)‏ 
f= xe re (6.28)‏ 
E Wixi‏ 
حيث w; = 1/v(x))‏ .454 وجد Jessen‏ واخرون )1947( 3 عينة سكانية من اليونان أن 
راسب التباين يتزايد تقريبًا كتزايد x?‏ . ويقترح هذا انحدارًا tps‏ يكون فيه 
hu Le wi = 1/x?‏ 
x(È wy) Xr‏ 
Yi‏ 5 
u -7i (2)‏ 
È (wxi)‏ 
ومن أجل مجتمع معطى y‏ معطاة. وبافتراد ض أن كل 0<« يتضح أن قيمة 
VCR)‏ المعطاة في (6.26) ستكون أصغر ما يمكن عندما تتألف العيّنة من ال , 
مقدارًا ,×الأكبر في المجتمع . وني 16 من المجتمعات الطبيعية الصغيرة من النوع الذي 
تطبق فيه التقديرات النسبة وجد Royall‏ )1970( » من أجل عيّنات حجمها n‏ 
يساوي 2 إلى 12 . أن اختيار ال SV x laden‏ قد زاد عادة من دقة Ýr‏ 


)6.29( 


والخلاصة . 5 نتائج Brewer-Royall‏ أن افتراض نوع معين من call‏ يمود 


إلى التقدير النسبة غير المنحاز Cb‏ علاقات (Fn) 9 V(Pq) J‏ بسيطة ومضبوطة 
d‏ حالة ‏ أكبر من الواحد. ويمكن استخدام النتائح عمليًا لحالات نجد فيهاء لدى 
رر فى البيان الإحصائي لواف أن النموذج صحيح إلى حد 


7 g الأزواج‎ e ta 
قات التباين (6.26) و (6.27) حساسة لأي عدم دقة في النموذج» مع‎ 


مقبول. وتبدو علا 
أن هذه المسألة تحتاج إلى مزيد من الدراسة . 

ويناقش عمل اخر ل Royall‏ و Herson‏ )1973( نوع توزيع 
بالنسبة للمتغيرات × كي يبقى ع غير منحاز Was‏ في حالة انحدار كثيرة 


ل برعل ,× . 


المعايئة الذي نحتاجه 


حدود 


(A. 4)‏ انحياز التقدير النسبة 

للتقدير النسبة بصورة عامة» انحياز من مرتبة «/1. وبا أن الخطأ المعياري 

.2 الانحيار e1‏ ; 5 
piel‏ هت dis‏ ب نكن الي كاف . مرتبة 1 أيضا وتكون مهملة 

ير من مرا ب لكر F ETT‏ 

Lae‏ يصح Onn‏ وعادق, لآ تكون هذه الكنمية Mage‏ علا في عينات معتدلة 
الحجم. إلا أن قيمتهاء في OLS‏ صغيرة في معاينة طبقية تتضمن العديد من 
الطبقات لا تخلو من LAY‏ إذ قد نرغب في حساب ودراسة التقديرات النسبة في 
طبقات بمفردها حيث العيّنات المأخوذة من هذه الطبقات صغيرة . ونقدّم هنا نتيجتين 
هامتين حول الانحياز. 


وتعطي الأولى الحد الرئيس في عبارة الانحياز عند فكها وفق سلسلة تايلور. 








7 y _¥- Ke 
oS : 
A -1 
.ا اهيدا‎ a 
7 X+&-X) X\ X/ X 
وبالتالي»‎ 
y-Ri(, ¥= )6.31( 
RR =1 xX 





المقدّر النسبة Yo‏ 


Oy 
E(¥—Rz)= Y-RX =0 


وهكذا Gh‏ الحد الرئيس للانحياز من الحد الثاني داخل القوسين. وفضلل عن ذلك 
)6.32( وروم أل = P(E)‏ - ترج = رجز - جر تو 
وذلك استنادًا إلى النظرية (VV imio) (Y-Y)‏ وتعريف م . وأيضاء 

ls‏ = :جر - جاع = رجز - ج) جر 


وبالتالي يكون الحد الرئيس للانحياز 


E(R-R)=~h(RS2—p5,S,) (6.33)‏ 
)6.34( ين )لا 


ومن أجل تبرير دقيق ل6)6.34 انظر Sukhatmey David‏ )1974( . والآن يكون الحد 
الرئيس في PVR)‏ 
V(R) = Chs, + R?S? —2RpS,S,) (6.35)‏ 
Ws‏ من )6.5( بعد تعويض Yg/NX‏ = ۸ . ‘ 
-. الانحياز 

ومن )6.33( و6)6.35 يمكن التعبير عن الحد id‏ اا ev‏ 7 )» وهي 
GIs : 5 a à `.‏ 
نفسها من أجل ۴ء Frac Yr‏ على الشكلء )$ 


r (RS, — pS,) 
4 (052622-25 كرس‎ 5.45272 6.36 
الخطأ المعيارى‎ j (RS, —2RpS,S, +S, ) (6.36) 


(6.36) وبتعويض تقديرات العينة للحدود في‎ . ov (z) = V1—fS,/VnX ae 


فل ee‏ 51 , الانحياز 
قام Pilliany Namboodiri « Kish‏ )1962( بحساب قي aa‏ كبير من 
j j‏ لطا المعياري 





الممردات في دراسات قومية ومحلية مختلفة. وفي الدراسات القومية كانت جميع قيم 


ig‏ المعاينة الإحصائية 


Yrs 

ر الانحيان ) تقريبا ol‏ عد عقو Soy‏ وه التقريب كانت القيم الوسيدة الأكبر 
نيلا لمعا 

ا n =6 a‏ مستشفيات صغيرة . 


من 0.10 في دراساتهم من أجل طبقة بمفردها تتضمن 

والنتيجة الثانية التي تعود إلى Rossy Hartley‏ (1954) تعطي نتيجة مضبوطة من 
أجل الانحياز. وحدًا أعلى لنسبة الانحياز إلى الخطأ المعياري . لنعتبر OW‏ تغاير 
dx yh‏ عيّنات عشوائية بسيطة حجمها n‏ . فلديناء 


cov (R, رع‎ = E 2.2) (4)ع-‎ Ea) (6.37) 

= Y—-XE(R) (6.38) 

ومنه 

E(R) = رط‎ (R,z)=R -4 cov (R, ž) (6.39) 


وهكذا يكون الانحياز في #مساويًا olay .—cov(R, z)/X‏ العبارة مضبوطة خلافا 
لتقريب تايلور في (6.33) من أجل الانحياز. 
وفضلا عن ذلك 

A . £ | 

|۸ الانحياز في‎ | Peegel 


ORO? 


= 


باعتبار أنه Y‏ يمكن أن يكون ل#وارتباط أكبر من الواحد . وبالتال» 


)6.40( معامل اناق ۾ يه Bie‏ | الانحياز في ۸| 
oR X‏ 
وبالطبع ينطبق الحد الأعلى نفسه على الانحياز فى ۶ و م 
على نفسه على لانحيازفي Ye‏ و Fe‏ . وهكذا إذا كان معامل 


اختلاف ×أقل من 0.1 » Stab YI Sad‏ - ; 1 
ا فيمكن الاطمئنان إلى اعتبار الانحياز مهملا بالنسبة للخطأ 


المقدّر النسبة YYV‏ 


(4-5)دقةالعلاقات 
الخاصة بالتباين وتقدير التباين 
IL Gy‏ عيّنات صغيرة, He‏ ۸>30 و٥‏ کہیں كان ALY‏ منذ زمن طويل في 
أن العلاقات الخاصة بالعيّنات الكبيرة لكل من(۷)۸ و(۸). ستؤدي إلى تقدير 
بالنقصان . ومستخدمًا النشر وفق سلسلة تايلور» عبر Sukhatme‏ (1954) عن الخطأ في 
VER)‏ بدلالة العزوم الثنائية لرو× . ومن سوء الحظ Op‏ النتيجة هي من التعقيد بحيث 
لا تقود إلى دليل مفيد في التطبيقات العملية . 
وإذا كان برو يتبعان التوزيع الطبيعي الثنائي فيمكن تبسيط نتيجة Sukhatme‏ 
بصورة كبيرة . ليكن 
م 2 = Vi = (Gy + Ca.‏ 


رمرًا للتقريب الأول للتباين النسبي RS‏ متجاهلين الت م م . فلحدود من مرتبة L‏ 


نجد» 

syt 2 ee) (6.41)‏ ع3 4 ک1( رد E:‏ 
وبا أن الحد الأيمن ضمن القوسين أقل من OC, In‏ فهذا يعطي 

v(t 5 a) (6.42)‏ < اكد 


وذلك إلى حدود من مرتبة بل.والآن ٤/٣‏ هو مربع معامل اختلاف × . 
وبالتالي إذا كان UK (Sn‏ بحيث يكون معامل اختلاف × أقل من 0.1 » فإن 
استخدام 7 ينبغي أن لا يؤدي | إلى نقص في تقدير القيمة الصحيحة يتجاوز 
الموووعمليًاء يبدو المعامل 9 في )6.42( مرتفعا yh‏ س اللازم بالمقارنة مع 
)6.41( . وعلى سبيل JUL‏ إذا كان =C,‏ ختزل (6.41) إلى 


ge -R 


7 j= ev [i+ —=(6- 30)| (6.43) 


۴۸ تقنية المعاينة الإحصائية 
بز Moles Ob ttt ia‏ بين 3 


„f‏ — اا Ó a‏ فى تطبيقات 
lay‏ أن م موجب Sh‏ تقريبا لي عدم کون و رطبیعیین يدخل 


و6 سيكون معقولاً أكثر. ey‏ أي حال فإن تأثيرات 
f‏ 1 
w iima 0‏ مونت كارلو أجرا Rao Lal‏ )1968( على مجتمعات واقعية 
van ao‏ النتائج a‏ التوضيحية حول انحيازات علاقات العينات الكبيرة 
ا ب JL d ie (R) 5V(R)‏ عينات عشوائية بسيطة من ثانية جتمعات 
فيها 0< . والمجتمعات موصوفة في Rao‏ )1969( والعلاقات لكل من 
(#)ماو (R)‏ ,ل المعطاة في )6.4( و )6.12( ستقوم م كمقدّرات للقيمة الصحيحة 
MSE(R) J‏ 


ومن أجل مجتمع معطى تكون الكميتان 100[MSE(R) -— V(R)]/MSE(R)‏ 3 
100[MSE(R)-Ev,(R)]/MSE(R)‏ النسبتين المئويتين للنقص في تقدير القيمة الصحيحة 
MSEK)‏ ومتوسطات هذه النسب المثئوية في المجتمعات الثانية مبيّنة في الجدول (YT)‏ 

'اجدول )1 (Y=‏ متوسط النسبة المئوية للنقص في تقدير MSE(R)‏ 
الع ا eee‏ 


a” 3 12‏ 4 المقذر 
a‏ ا ا ا 
JvR) 14 14 14 12‏ )6.4( 

(6.12) فى‎ vi(ĝĜ) 31 23 21 18 


وني هذه البيانات, من النادر إطلاقًا أن ye‏ النسبة المئوية للنقص في تقدير 
WR)‏ مع زيادة ” . وهذا مفسر جزئيا بواقعة أنه في أحد المجتمعات أعطى VIR)‏ 
زيادة في التقدير انخفضت قيمتها مع انخفاض n‏ . وتشير هذه النتائج إلى أن 
الانحيازات في a v(R)‏ في العينات الصغيرة. أكثر جدية بكثير ما هي ٤‏ 
#نفسهاء وهي غير مرضية حتى القيمة 12- على الأقل. وعندما 7-4 وجد 
Koop‏ )1968( نقصًا في تقديرات vi (R)‏ متوسطه 06 في leeks 4 BW‏ حجم كل منہا 


N=20‏ . والمقدذر البديل v,(R)‏ الذي يدعو للتفاؤل بالنسبة لتخفيض الانحياز 
معروض في الفقرة .(\V-1) ô‏ 


ms J! المقدّر‎ 


)١ =)‏ التقديرات النسبة 
في معايئة عشوائية طبقية 
توجد طريقتان يمكننا بوسا ساطته) الحصول على التقدير النسبة لمجموع المجتمع 
Y‏ . إحداهما هي أن نحسب التقديرات النسبة منفصلة لمجموع كل طبقة ثم نجع 
هذه المجاميع . . وإذا كانت sy,‏ «مجاميع العينة في الطبقة :اول مجموع المقادير Cex,‏ 
الطبقة OP » h‏ التقدير,, # (5 ترمز لكون التقدير منفصلاً) هو 


=x, (6.44)‏ رت Yr,‏ 
وم نضع أية فروض حول بقاء النسب الحقيقية ثابتة من طبقة إلى أخرى. ويتطلب 


نظرية (1-5) 
إذا سحبنا عيّنات عشوائية بسيطة مستقلة واحدة من كل طبقة وكانت حجوم 
هذه العينات ,«كبيرة في جميع الطبقات. فعندئل 


VPs) = -gU Ag A ERSA -IR pya) (645) 


حيث ,×/,۸,=۲ هي النسبة الحقيقة في الطبقة gh‏ +6 معرفة |S‏ سبق ضمن كل 


برهان 
بتطبيق العلاقة (6.2) » فقرة ۴-١‏ الخاصة بعينة عشوائية بسيطة نجد ‏ 
| لطبقة oe » h‏ 
Na (1 — fa) 2 2 2_2R 5 5 ) (6.46)‏ 
V( rn) = B aa + Rp Ser hOnSyhSxh‏ 


; 
f 
5 
la 








Y£:‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


ViYeJ=Ywy oe 
R) =X V( Fay) مولا والمعاينة مستقلة في كل طبقة» فلدينا‎ =2 ¥en أن‎ ly 


ومنه النتيجة المطلوبة في (6.45) . 500 
ولا تكون هذه العلاقة مشروعة إلا إذا كانت العيّنة ضمن كل طبقة كبيرة إلى 
الحد الذي يسمح بتطبيق العلاقة التقريبية للتباين على كل طبقة . ويجب الانتباه إلى 
هذه الشروط فى التطبيقات العملية . ; 
"ud,‏ عع فلك : عندما تكون المقادير ,۸ صغيرة وعدد الطبقات es LoS L‏ 
لا يكون الانحياز في JAU SUG P,‏ بالمقارنة مع atlas‏ المعياري» كما تقترح المحاكمة 
التقريبية التالية 
رأينا في طبقة واحدة (فقرة 5 - (A‏ أن 
| الانحياز في IY,‏ 


Fe) = cv Of x, | ple 


وإذا كان للانحياز الإشارة نفسها في جميع الطبقات» كما قد يحدث. فإن الانحياز 
A d‏ سيساوي LL‏ مرة الانحياز في A‏ ولكن الخطأ المعياري 
ل هو فقط من مرتبة JE‏ مضروبا بالخطأ المعيارى ل ىلآ وهكذا تكون النسبة : 
الانحياز في ۶| 
o( Ýr.)‏ 
من مرتبة 


(معامل اختلاف ,× VL(‏ 


وعلى سبيل CSL‏ مع وجود 50 من الطبقات ومع كون معامل اختلاف 
x,‏ حوالي 0.1 في كل Lab‏ يمكن أن يكون الانحياز في ملآ مساويًا جداء atlas‏ 
المعياري ب 0.7 ومساهمة الانحياز في متوسط مربعات الخطا ل ل ستبلغ حوالي 
الثلث. 

ومع أن الانحيازيكون عمليًا أصغر في العادة بكثير من ode‏ الأعلى, فإن خطورة 
الانحياز في التقدير النسبة المنفصل يجب أن تبقى ماثلة في الذهن إذا كان 


ve) النسيية‎ hal 
. 0.3 يتجاوز مثلاء‎ VE ) ×, (معامل اختلاف‎ 
التقدير النسبة المركب‎ )١١1-7( 


Herwitz, Hansen) تقدير بديل من نسبة مركبة واحلة‎ ETI 
dal فلنحسب من البيان الإحصائي‎ ) 1946, Gurney و‎ 


Ys, =È Nan, Xu =} NiXh (6.47)‏ 
والناتجين عن عيّنة طبقية . والتقدير النسبة المركب ,¥ Jade)‏ على أن التقدير (Sy‏ 
5 


اعم 


A 
Yre = 


| 


st Yst 
× == × )6.48( 


1 Xs 


X 


حيث RN‏ پت ۴/۸ = هما تقديرا متوسطي المجتمع المحسوبين من عينة 
s A‏ - +- 
ولا يتطلب التقذير Ya‏ » معرفه بالمقادير ,× ولكن فقط ب ‘ 
والتقدير المركب أقل eyes‏ بكثير لمخاطرة الانحياز من التقدير المنفصل . 
ومستخدمين طريقة Ross‏ و Hartley‏ في الفقرة (" - «(A‏ نجد R. = fal Fem cp pore‏ 


cov (Ro, žu) = E( 2*-£,) -ERE En) 


st 


= Y-XE(R.) (6.49) 
لدج رمع‎ (RK, # 
c X v es Xa) 


A 
IR, و | | الانحياز في‎ 
.ع0 ا‎ ` Tz, | - ٠. a 
oR. ye Siy معامل اختلااف‎ (6.50) 


وهكذا تكون الانحيازات في R,‏ » ۶ قابلة للإهمال بالنسبة إلى أخطائها المعيارية 
شريطة فقط أن يكون معامل اختلاف ,× أقل من 0.1 . 


Yey‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


نظرية )0-1( 
إذا كان حجم العينة الكل n‏ كيرا فإن 


Nn (1— 
V(YRe) E A كم دوتع بتري‎ )6.51( 


برهان 
نتبع هنا المناقشة نفسها التي اتبعناها في النظرية )0( وي حالتنا هنا نجد أن 
المعادلة الرئيسة هى 


كان ر و 


Xs 





67 — 1], <7) — Rk.) (6.52) 


لنعتر OVI‏ المتغير ررد - Uni = Yri‏ والطرف الأيمن من المعادلة )6.52( هو 
Nu,‏ حيث ,| هو المتوسط ee‏ للمتغير ,»في عينة طبقية . بالإضافة إلى أن متوسط 
المجتمع U‏ للمقادير ,»هو الصفر, باعتبار أن 7/2 R=‏ وهكذا يمكن تطبيق النظرية 
(ye)‏ المتعلقة بتباين تقدير متوسط من عينة عشوائية طبقية » على lias u,‏ يعطي 
Om) g2 (6.53)‏ جد V( Pac) = N?V(iy,)‏ 
h Np‏ 
حيث 
5 2 1 
— منت 2 
Suh res (uni - Un)?‏ 


1 2 p z 
T7 = 2 [(yni = Ya) — R (Xni - «(J 





ونحصل على النتيجة )6.51( عند فك المربع . 

ومن المفيد أن نلاحظ من المعادلتين )6.45( و (6.51) أن التباينين التقريبيين 
Pa‏ و يفترضان الشكل العام نفسه. والفرق الوحيد هو أن نسب المجتمع GR,‏ 
كل طبقة بمفردها والموجودة E‏ )6.45( يحل محلها R‏ 5 (6.51) 


المقدّر النسبة €۳ 


(A Y-T)‏ مقارنة التقديرين المركب والمنفصل 
يمكن كتابة 
V(¥re)— V( Pa.)‏ 


_ Nê -fa) 
"À 


= [(R ات"‎ —2(R- Ra )PrSynSxr] 
h 


=F N, (1 — fa) 


Ps [(R — Rn)? San + 2(Rn - R \PhSyhSxn - RySxn’)] 
h 


وعادة يكون الحد الأخير من الطرف الأيمن صغيرًا في الحالات التي يكون فيها 
التقدير النسبة ÉW‏ (وينعدم إذا كانت العلاقة بين ,,*«و,«رضمن كل طبقة هي 
علاقة خط مستقيم يمر من امبدأ) . وهكذا فإنه من المحتمل أن يكون استخدام تقدير 
منفصل ضمن كل طبقة أكثر دقة: مالم يبق GUR,‏ من طبقة إلى أخرى. هذا إذا كانت 
UL‏ ضمن كل طبقة كبيرة بكفاية بحيث تصبح BAI‏ التقريبية ل VF)‏ 
مشروعه» وكان الانحياز المتجمع الذي يمكن أن يؤثر في .مآ (فقرة (VN‏ قابلا 
للإهمال. وني ile UL‏ صغيرة فقط ضمن كل طبقة » يوصى باستخدام التقدير 
المركب ما لم توجد دلالة تجريبية قوية تفيد العكس . 


وللحصول على تقديرات العيّنة هذه التباينات نبدل تقديري RIR,‏ المحسوبين 
من العينة في الأمكنة المناسبة كا نعرّض متوسطات مربعات العينة ”بره و ”بيه من 
أجل التباينات BLL‏ وتخابر Kal‏ من أجل الحد مكيركيم . وجب حساب كل 
من متوسط مربعات العيّنة وتغاير العيّنة بصورة منفصلة في كل طبقة . 


مثال 

البيان الإحصائي ناشىء عن تعداد إحصائي لكل المزارع في منطقة جيفرسون » 
ولاية أيوا . ESA E5‏ هذا المثال عدد فدادين الذرة» و,×عدد الفدادين 5 المزرعة . 
وقد قسم المجتمع إلى طبقتين. تحوي الطبقة الأولى مزارع يصل حجمها إلى 160 
ace daly Clas‏ حجمها 100 مزرعة . وسنفترض عند استخدام المعاينة الطبقية أننا 








YEE‏ تقنية المعاينة الإحصائية 

لطبقة الثانيةء وهي » على وجه 
في الجدول (FA)‏ والكميات 
سستخدمها في الحسابات» 


أخذنا 70 مزرعة من الطبقة الأولى و30 مزرعة من أ 
التقريب» المحاصّة المثلى . والبيان الإحصائي معطى 
SU‏ الأخيرة ر۷ ,6 PV"‏ كميات مساعدة 
والكميتان الأخيرتان معرفتان في بعد. 


ونعتبر س طرق لتقدير متوسط المجتمع لعدد فدادين المزرعة الواحدة من 
الذرة . وسنتجاهل عامل الات م م. 
Ae - ١‏ عشوائية بسيطة : تقدير المتوسط للمزرعة الواحدة . 


2 
v, =: _ 620 
n 


“1007 6.20 


جدول (MA)‏ البيان الإحصائي من منطقة جيفرسون» أيوا 











- 5 y 
مرك "وك ۸ المزرعة بالفدادين الطبقات‎ Sa? Ray 
1 0-160 1580 312 494 2055 0 
2 More than 160 430 922 858 7357 0.2109 
للمجتمع بکامله‎ 2010 620 1453 7619 0.2242 
الطبقات‎ 7 2 Mm O,=Wilm Wo W 
1 19.40 82.56 70 0.008828 193 194 


907 887 0.001525 30 244.85 51.63 2 
100 117.28 26.30 للمجتمع بكامله 





te - ۲‏ عشوائية بسيطة : التقدير النسبة 
V lis: +R’S,’-2RS,,)‏ 
n‏ 
])2(0.2242)(1453 — )0.2242)?(7619(+ 620 = 
3.51= 
۳ - عينة عشوائية طبقية : تقدير متوسط المزرعة الواحدة 


W,? 
Viel ya =E رک‎ = 4.16 


المقدّر النسبة fo‏ 


ع _ عيّنة عشوائية طبقية : التقدير النسبة مستخدمين نسبة منفصلة في كل طبقة . 
—2R,S, n) =E QV, = 3.06‏ تبك تبج + Va =E 0, (S‏ 

ه ‏ معايئة عشوائية طبقية : التقدير النسبة مستخدمين نسبة مركبة . 
Vs = ZQ, (S, + 2254 —2RS, a) = X QV," - 0‏ 


ويمكن تلخيص الدقة النسبية للطرق المختلفة كما يلي : 


طريقة المعاينة طريقة التقدير الدقة النسبية 
١‏ - عشوائية بسيطة المتوسط للمزرعة الواحدة 100 
۲ -عشوائية بسيطة 2 النسبة 177 
Y‏ عشوائية طبقية المتوسط للمزرعة الواحدة 149 
٤‏ - عشوائية طبقية نسبة منفصلة 203 
عشوائية طبقية نسبة مركبة 200 


ورز الصائج نقطة مهمة لها تطبيقات واسعة . فالتقسيم إلى طبقات Úis‏ لحجم 
المزرعة Gat‏ الغرض العام نفسه الذي يحققه تقدير نسبة مقامه هو حجم االمزرعة . 
والطريقتان تخفضان تأثير تغيرات حجم المزرعة في خطأ المعاينة عند تقدير متوسط 
فدادين الذرة للمزرعة الواحدة. وعلى سبيل TUN‏ فإن الكسب في الدقة من التقدير 
النسبة هو 77 بالمائة عند استخدام المعاينة العشوائية البسيطة, ولكنه 36 GUL‏ 
فقط (203 مقابل 149 ) عند استخدام معاينة عشوائية طبقية . 


وعند تصميم مسح عيّنة قد يكون LI‏ الخيار بين أن نعتمد عاملا ما في عملية 
تحديد الطبقات أو نستخدمه في طريقة التقدير. ويعتمد أفضل قرار على الظروف . ومن 
المفيد هنا ذكر النقاط التالية : (ly‏ إن اعتهاد بعض ofall‏ كالموقع SALI‏ مثلاء في 
تحديد الطبقات أيسر من استخدامه في طريقة التقدير. (ب) وتعتمد المسألة على طبيعة 
العلاقة بين × وروتعمل جميع الطرق البسيطة في التقدير بأفضل فعالية عند وجود علاقة 
خطيّة . وفي حال وجود علاقة معقدة أوغير مستمرة فقد يكون التقسيم إلى طبقات أكثر 
فعالية » ذلك OY‏ التقسيم إلى طبقات› في حال وجود عدد كاف منهاء سيلغي تأثيرات 





۲٤٦‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


العلاقة بین ,وریا كان نوعها تقريبًا. (ج) وإذا A‏ بعض ود 
الا 1 ا ا حص ا 
استخدام ,دو #كمقامات في التقديرات النسبة بدلا من استخدام FON‏ 
طبقات . 
(-1) طريقة مختزلة لحساب تقدير تباين es‏ 

إذا كان 2= ,۸ في جميع slik J‏ فقد أعطى Keyfitz‏ )1957( طرقا بسيطة 
لحساب تقريبات للتباينات المقدّرة ل أ أو R‏ أو بصورة أعم لدوال في متغير أو أكثر 
من الشكل ,لأ ومن أجل R,‏ لدينا: 


A 








N, 
a ¥ È Yn LS Ont yn) 
R: = كد‎ h x= h (6 54) 
st X, N, 5 
2 5 LF Gm + x2) 


وتستخدم طريقة Keyfitz‏ المطابقة التالية من أجل 2-,” › 

254 =2 للم‎ (yn -7a > (ni )2ر‎ - (dyn)? )6.55( 

حيث dyn =(Yni—Yn2)‏ » وبالتالي 

»(¥,)= (BE) 20-i = (1n! - yaa = falda? (6.56) 


حيث yii = Nayni/2‏ وبصورة ALLE‏ من أجل تقدير العينة للتغاير. 


cov (Fpa) = (1 -fa )(dyn dxa’) (6.57) 
f, RX, Y/Y. X oily 

st am st 1 |) Ast Ast 
RR = R> => Y 3 (6.58) 


وبا أن المعاينة مستقلة في الطبقات المختلفة فنجد. 


هم ESEN E]‏ )ده 





المقدّر النسبة Yy‏ 


=(2) 50-1) (2 y (6.60) 


وقد مد 2 هذه الطريقة لتغطى مقدّرات ما بعد التقسيم إلى طبقات 
والمعاينة متعددة المراحل. ولتعطي تباينات الفروق بين التقديرات من نوم متتالية E‏ 
نظام عينات دورية. ويعطي ile ihla (1971) Woodruff‏ تتناول التقديرات غير 
ا لخطية » واحتمالات اختيار غير متساوية» وعيّنات حجمها ,ني كل طبقة . وتوضيحًا 
لطريقة Woodruff‏ لنعتبر دالة fH)‏ حيث يمثل ل المتجه أو المجموعة من من 
المتغيرات مر <= ر۶ .ومع معاينة عشوائية بسيطة في الطبقة ‏ نجد أن ال ,لآ هي من 
الشكل (N/M) È Yini‏ ويمتد المجموع فوق وحدات المعاينة في الطبقة Wades h‏ ,” . 
lady,‏ لتقريب تايلور نجد. 
f()-f(Y)= en gi- Y)= aaee Yin) (6.61)‏ 
والحيلة هنا هي عكس ترتيب إشارتي المجموع بحيث نكتب» 
of‏ 


f(%)-f(¥)= LLY y Ýa- Yn) = Z (Û, ¬ Uh) (6.62) 
حيث‎ 

5 ð N, = of xe 
Û. - Yn= ee yim) = È Uni (6.63) 


وبحساب المشتقات ل عند التقديرات ۲ » يمكن حساب ال ,»من )6.63( لكل 
وحدة معاينة في الطبقة h‏ . ومع معاينة عشوائية بسيطة في الطبقات» تنطبق العلاقة 
المعتادة الخاصة بتقدير تباين المجموع P,‏ وبالتالي نجد من )6.62( تقدير عيّنة تقريبيًا 
4 
لتباين PLY)‏ 
È (uni - tin)?‏ 


(Nn — Fn )ny ‘i‏ = دح 
v[f(Y)]) N E= (6.64)‏ 





ik YEA 
۶, polall تغاد ات‎ 
is oF he i 5 وميزة هذه الطريقة هي أننا لا نحتاج إلى حساب‎ 
2 
1 ستكو‎ R.= Y/X ولإيضاح ال بلا في حالة المقدّر‎ 


مفيدة» بحيث نجد» 


f=, 1 Of | Y, 
Ya ƏY: Ya Y, YF (6.65) 


وبالتالي نجد من )6.63( في حالة n,=2‏ 


Naf Yini_ 8 N, Oiu -Ryan 
د‎ nea Y, f Siyan) a سعط اا‎ A po (6.66) 
الأصلية نجد»‎ Xy $ وبدلالة ال رر‎ 
N, —R x, 
up = Nb Oni > Rex) (6.67) 
Np X 


وتقدير تباينها معطى على وجه التقريب في )6.64( . 


وقد iaiia‏ طريقة Keyfitz‏ » على سبيل JAI‏ في مسح مقابلة صحي قام 
به المركز القومي للاحصاءات الصحية . ووحدة المعاينة هي وحدة عنقودية - منطقة أو 
مجموعة مناطق متجاورة. وقسمت كل وحدة إلى قطاعات يتضمن الواحد منها 
hie‏ اسن وقد اختير ني المتوسط 13 قطاعا من كل وحدة خضعت للمعاينة . . ويمكن 
أن يكون المتغيران y,‏ ر,رأعداد الأشخاص المصابين بمرض (X39 Laer‏ 


× الأعداد الكلية d es‏ العينات ce‏ من وحدتين من الطبقة / 


لاحق لاشخاص Uy lib Nea‏ للعم يم واللون . Aias‏ ولام 
Pee = XR, shal‏ لعدد المرضى الكلي يكون المقدّر 


A 


5 2 
ps =È XaRa = L Xag )6.68( 


حيث يمثل ۾ فئة عمر- جنس- - لون دا المجموع المعروف للمجتمع ضمن هذه الفئة. 
ولدينا هنا دالّة بمجموعتين من المتغرات العشوائية A‏ و 1 وفضلاً عن ذلك» 


ولعدة أسباب » قد يوجد ارتباط بوت ani IV ani‏ رمن أجل فئتين مختلفين 4 ضمن وحدة 


المقدّر النسبة 5265" 


عنقودية ؛ وعلى سبيل المثال. في حالة مرض معدٍ قد يكون عدد الحالات مرتفعًا في جميع 
فئات الوحدة . وبتطبيق (6.63) متجاهلين الت م م نجد في حالة 20-2 


v(Ŷps)= => [z x( ا‎ (6.69) 
5 | ا‎ H-4) (6.70) 


dyan! = Na (Yan1 7 Yan2)/2  ثيح‎ 

وفي هذا التطبيق تتناول طريقة Keyfitz‏ أيضا تعقيدات إضافية في المسح 
الإحصائي - اختيار الوحدات الابتدائية باحتمالات غير متساوية » والتعديلات في 
حالات عدم الاستجابة » واستخدام طريقة الطبقة المنهارة . Shai‏ عن ذلك» وباعتبار 
أن وقت الحاسب حتى مع ها الطريقة البسيطة لا يسمح بحسابات التباين إلا لعدد 
محدود من المفردات فقط. فقد اعطيت جداول.للعلاقة بين الخطأ المعياري i, (Y)‏ 

۶ 

وذلك في أنواع مختلفة من المفردات كي تساعد في التنبؤ ULL‏ المعياري ل (#) في 
مفردات لم نحسب خطأها المعياري . ويعطي Bean‏ )1970( عرضًا واضحًا oid‏ الطرق 
والنتائج . 


)١5-5(‏ المحاصة المثلى 

في حالة التقدير النسبة 
يمكن أن تختلف المحاصة المثلى ل ,”عند استخدام التقدير النسبة عنها عند 
استخدام المتوسط لكل وحدة. لنعتبر أولاً المتغير مآ فمن النظرية (4-5) نجد أن 


: تباينه‎ 
V( Ya) = وى لحار‎ 2+ R? S? - 2R )کر‎ 
ع‎ N, 
gA m) ,عر‎ with ل = ترک‎ 
h np Nn -1 i=1 


RX: >‏ - برلا = dri‏ هو انحراف RX, OF ni‏ ومن الطرق المعطاة J‏ الفصل 
الخامس لإيجاد ible‏ مثلى نجد أن (6.71) ستكون» تحت شرط تكلفة إجمالية من 








Yo.‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


الشكل Den,‏ أصغر ما Ses‏ 6 عندما يكون 


دق n, oc‏ 
Ch‏ 
وكا نذكر فإننا في حالة المتوسط لكل وحدة» ومن أجل تباین أصغري» نختار Sn,‏ 


يكون متناسبًا مع N aSpa Ven‏ . ٍ ا 

وقد تبدو المحاصّة في حالة التقدير النسبة oie‏ قليلا عند تخطيط العينة . إذ يبدو 
من الضعب تخمين القي SAL‏ ل ر5 . وهتاك قاعدتان مفيدتان ,لعي مسح يكون 
فيه التقدير النسبة أفضل تقدير خطي غير منحازء سيكون ,كمتناسباء على وجه 
التقريب. مع VR‏ (بالاستناد إلى النظرية (PN‏ وني هذه ا حالة ينبغي أن يكون 
,«متناسبًا مع Chel NJENE‏ يمكن أن يكون تباین ,4 أقرب إلى وضع 
التناسب مع X?‏ وهذا يقود إلى ible‏ ل ,«متناسبة مع NANen‏ أي مجموع 
الطبقة ,عا مقسومًاعلى الجذر التربيعي لتكلفة الوحدة. وقد ناقش 
Herwitz, Hansen‏ و Gurney‏ )1946( مثالا من هذا النوع > وذلك 5 عينة مصممة 
لتقدير مبيعات غخازن المفرق . 

وتنطبق المناقشة العامة نفسها إذا كنا سنستخدم التقدير ,۶ . 


مثال 

يمكن مقارنة الطرق المختلفة للتحاصٌ من بيان إحصائي جمع نتيجة لتعداد 
تام ل257 من بساتين الدراق في ولاية نورث كارولاينا في حزيران 
Finkner) 1946‏ ,1950( . والغاية من هذا المسح الإحصائي هو تحديد طريقة المعاينة 
الأكثر كفاءة لتقدير الإنتاج التجاري للدرّاق في هذه المنطقة . وقد جمعت المعلومات 
حول عدد أشجار الدراق والإنتاج التقديري الكلي من الدراق ف كل بستان . والارتباط 
العالي بين هذين المتغيرين اقترح استخدام التقدير النسبة . وقد الغي بستان كبير جدًا . 


وفي هذا التوضيح » قسمت المساحة جغرافيًا إلى ثلاث طبقات» وقد رمزنا لعدد 
أشجار الدراق في بستان ب ×ولاإنتاج التقديري مقاسًا بالبوشل من BHU‏ 


المقدّر النسبة 
Yo\‏ 


y _‏ . وسنعتبر فقط التقدير النسبة الأول ۶ É)‏ على 


: 3 + نسبة منفصلة و iE‏ 
إعتبار أن المبدأ يبقى نفسه من أجل النوعين كليها في كل طبقة) 


$ التقدير الطبقي والتقدير النسبة . 


سنقارن أ ف مختلفة للتحاص 

9 رك ارح طرق ike‏ للتحاص : )ا( متناسب مع (LY) > N,‏ ”متناسب 
بع NS,‏ (ج) e‏ مع ل (p‏ ,#متناسب مع ×= NĀ‏ . 
وسنفترض lee‏ مساويا ل 100 ويلخص الجدول )£1( البيان الإحصائي لهذه 
المقارنات . l‏ 


Xr Y, Ry Sa?‏ مک Sa‏ "مک Sa? Sa‏ الطبقات 





9.48 1.29133 658 
1 5186 6462 8699 72.01 93.27 53.80 6 

2 2367 3100 4614 48.65 67.93 31.07 43.64 5 573 
3 4877 4817 7311 69.83 85.51 56.97 66.39 1.16547 2706 





1433 1.27053 56.47 44.45 80.06 62.43 6409 4434 3898 المجتمع 


Mo @ MS © VR MVE (© Me (a)‏ الطبقات 





1 47 18 4384 22 7.33 344.5 20 2529 22 

2 118 46 8016 40 5.57 657.3 39 3666 32 

46 5184 41 687.1 7.55 38 7781 36 91 3 
ا ا ae‏ 

100 11379 100 1688.9 20.45 100 20181 100 256 المجتمع 
O‏ 


ويب اليه opel‏ من الجدول المعلومات الأساسية. والطريقة التي ابتتخدمت 
لحساب التباينات الأربعة هى أن نجد أولاً المقادير Jn,‏ نوع من المحاصة. وهذه 
pl‏ مبينة في الأعمدة (a)‏ إلى (4) في النصف الأسفل من الجدول. وهكذا SE‏ مع 
المحاضة )1( نجل ,لل لرلاله - m‏ أي أنه في المحاصة الأولى يكون 


n — (100)(47) _ 
256 


dyad aw‏ غل قيم عن سب A AY‏ بالعويض ا ا 


WPa =z Nh ~e) لي‎ 
h Nn 


Say? = Pa + R,’S,,? = 2R,S 


yxh 


Yor‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


والكميات Su?‏ معطاة فى أقصى اليمين من النصف الأعلى للجدول (EN)‏ 


- التباين‎ l 


rn‏ طر مه التحاص 
الطبقات «متناسبة مع 
SSS ee Relative‏ 
Total Precision‏ 3 2 1 
Ny 49,824 105,833 376,215 531,872 100‏ .1 
NaSya_ 35,144 131,847 343,446 7 104‏ .2 
NV Ks 41,750 136,964 300,312 479,06 111‏ .3 
NX, 35,144 181,710 240,888 457,742 116‏ .4 


Gees‏ اترك SLI (OA)‏ والدقة السبية. 
ولا يوجد الكثير من الاختيار بين المحاصات المختلفة. كا قد نتوقع » باعتبار 
أن Yn,‏ يختلف es‏ في الطرق الأربع . وتظهر الطريقة 4 حيث المحاضة متناسبة مع 

العدد الكلي لأشجار الدراق في الطبقة . تفوفًا ns‏ على الطرق الأخرى . 


)1021( التقديرات النسبة غير المنحازة 
وإذا بدا لنا أن التقدير النسبة المنفصل هو التقدير المناسب» فقد تكون 
التقديرات النسبة غير المنحازة» أو il‏ يقل انحيازها عن انحياز R‏ و تقديرات 
مفيدة» كا لاحظناء في مسوح تتضمن العديد من الطبقات مع عينة صغيرة من كل 
طبقة . وتوجد ثلاث طرق تعطي تقديرات غير منحازة وثلاث طرق لإزالة ALI‏ من 

مرتبة ل في الانحياز [انظر )6.33( ]. وسنناقشها هنا باختصار. 
عند مقارنة هذه الطرق تطرح الأسئلة التالية نفسها: )1( هل تنافس قيمة متوسط 
مربعات الخطأ في هذه الطريقة تلك المتعلقة بالتقدير النسبة العادي؟ (ب) هل تقدم 
الطريقة تقدير عينة مرضيا للتباين؟ odas‏ تمثل صعوبة بالنسبة ل ۸ كم رأينا. وسنصف 

في البداية هذه الطرق . وتتطلب الطرق غير المنحازة معرفة 1 . 


طرق غير منحازة 
يمكن استنتاج خد التقديرات» ويعود إلى Hartley‏ و Ross‏ )1954( بالبدء 





المقدّر النسبة Yor‏ 


بمتوسط النسب YDI yx,‏ 7 ثم تصحيحه من أجل الانحياز. 


sais, ls 
دون‎ sine» 
والآن‎ 
1S ۽ مدو ب‎ Me (= © على‎ 
nv, n(x X= Xi M 6 x n)ž 
= Y-XE(r,) = X[R - E(r;)] 6.2) 


ولكن El)‏ -52)77 في معاينة عشوائية بسيطة . وبالتالي» 


N 5‏ 1 : ات 
E(7)-R = “XN 2, 2A) (6.73)‏ = الانحياز في r‏ 


وبالاستناد إلى النظرية (Y-Y)‏ يكون 
n‏ 1 
r Dr‏ 

1 xN 9 

A 
وبالتعويض في (6.73) يصبح التقدير + بعد تصحيحه من أجل الانحياز:‎ 

n(N-1) ل‎ __ 

(n—DNX NX ~ FE) (6.74)‏ 
والتقدير غير المنحاز الموافق لمجموع المجتمع Y‏ هو 


(N-1 
ae — Fé) (6.75) 


دج ح Rur‏ 


RurX =7X+ 


وبمناقشات Able‏ نستنتج تقديرا غير منحاز اخر )5 (MEE,‏ عن 
النسب ,۸ والتى نحصل علها ob‏ فحذف: من العينة كل وحدة من وحداتبا ال عل 
ds ae)‏ كل مرة : بد بر = ,من العناصر ال 7-1 الباقية . وإذا رمزنا 
ب ۸ لمتوسط ال R,‏ هذه فتقدير Mickey‏ هو 


اي حت ساسم ر - 


حي يي 


vot‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


(J-R). (6.76) 





وكطريقة ثالثة, Lahiri Gu‏ )1951( أن التقدير النسبة العادي R‏ غير منحازء إذا 
كانت العيّنة مسحوبة باحتمال متناسب مع Ex‏ وربا كانت أبسط طريقة للقيام 
بهذا Midzuna)‏ ,)1951( هى سحب العنصر الأول من العينة باحتمال متناسب مع 
,× . ثم سحب العناصر ال (n-1)‏ الباقية من العيّنة باحتالات متساوية . ومن السهل 
البرهان (تمرين )٠١-1‏ على أن احتمال سحب عيّنة حددة بهذه الطريقة متناسب Erge‏ 
وأن =S yy Èx,‏ غير منحاز في طريقة احتيار العينة ode‏ 


طرق بانحياز من مرتبة Un?‏ 

وتتألف هذه الطرق من تعديل 4 R‏ . وتعود أولاها إلى Quenouille‏ (1956) وهى 
قابلة للتطبيق على صف واسع من المسائل الإحصائية يكون للتقديرالمقترح فيها انحياز 
من مرتبة eS‏ وقد أعطيت اسم «طريقة مدية الجيب» للدلالة على أداة لها العديد من 
الاستخدامات . وقد أشار Durbin‏ (1959) إلى فائدة هذه الطريقة في التقديرات 


is 
في سلسلة‎ R يسن نشر تقديرات منحازة مثل‎ cep الت‎ Liye ومتجاهلين‎ 
من الشكل.‎ 
E(R)=R + ey .و‎ (6.77) 
n n 


وإذا كان n=mg‏ . لنقسم ihl‏ عشوائيا إلى ۾ من CLI‏ حجم كل منہا ” . 
ومن )6.77( نجد أن« 


A b b 
ai ae re (6.78) 


OV,‏ لتكن ,۸# النسبة المعتادة × < E y/‏ محسوبة من CN‏ بعد حذف الفئة ز . وبما أننا 
خا على © من عينة عشوائية dh‏ حجمها m(g-1)‏ . فلدينا 


, b b 
E(R)"R+0 ل عسي‎ (6.79) 


(g—1)m 





المقدّر النسبة Yoo‏ 
وبالتالي 
b2‏ 


6 6 
(6.80) + وس + كر El(g-DR)=(¢-DR+‏ 


والطرح من (6.78) يعطي > إلى مرتبة cn‏ 





b2 b2 g 


E[gR -(g-1)R;]=R pT Da * ~m? (1[-ج)‎ 


والانحياز هو الآن من مرتبة Un?‏ ويمكن القيام ب. بم من التقديرات من هذا eel‏ 
واحد من أجل كل فئة. وتقدير Quenouille‏ (مدية (tl‏ هو متوسط هذه 
التقديرات ۾ أي أن 

Ro=gR-(g-UR- (6.81) 


یت هو متوسط المقادير g Lades R‏ . وكا 9 Quenouille‏ يختلف Cpls‏ 
Ro‏ عن تباين R‏ بحدود من مرتبة Un?‏ . وأية زيادة في التباين ناتجة عن مثل هذا 
التعديل من أجل الانحياز ينبغي أن تكون ]15 قابلة SLAW‏ في عيّنات معتدلة الحجم . 
ويبدو اختيار gen, m=1‏ أفضل اختيار من أجل (مدية الجيب) في العينات الصغيرة . 


وإذا لم يكن تجاهل ال رت م م) ممكنًا فإن الحد الرئيس في انحياز R‏ هو 
KS‏ في )6.33( « من الشكل «/(/-5:)1 ويمكن تبيان (تمرين VT‏ أنه كي نزيل JAN‏ 
من مرتبة L‏ والحد من به سدع إلى 


Ro =wR-(w-1)R_ (6.82) 

حيث w=e[1—(n—m)/N]‏ < أو في حالة w=n[1—(n—-1)/N] « geno m=1‏ . 
ومقدّر Beal‏ )1962( هو 

Rp = U -A/nMsy./%) _ g 1+[(1-f/n]ey, 
¥+[(1-f)/n\(s,"/z)  1+[(1—f)/nie,, 

ا نجد مقدّر Tin‏ )1965( على الشكل c‏ 


R= R[1-LA(5,-*)] = 1D, -¢,)] (6.84) 





(6.83) 





Yor‏ تقنية المعاينة الإحصائية 
حيث  =EQ- p-n-‏ يرو و (۶(/)۸-1- »)2= رو . وهوعلى 
صلة وثيقة بالمقدّر السابق. وهكذا يكون Gy‏ و Ga‏ التغاير النسبي ل * و ر 
والتباين النسبي ل ×«عل الترتيب. 

ويمكن إدراك بنية Ob Ér‏ نلاحظ من )6.34( إمكانية كتابة الحد الرئيس للقيمة 
المتوقعة R J‏ على الشكل»› 

-f 
اديت 0ب إم‎ 


ومن الواضح أن Rr‏ تعدّل R‏ بتقدير عيّنة للتصحيح الذي نحتاجه LLL‏ الانحياز 
ويتطابق Ry‏ و Rr‏ إلى حدود من Lisy‏ وإنجازاهما متشابهان جدًا . 


جدول )1-1( مجتمع اصطناعي صغير 














ak 
1 lI II 

y 2 1 z y 2 

2 2 2 1 3 1 

3 4 5 4 7 3 

4 6 9 8 9 4 

11 20 24 23 25 12 

20 44 36 40 32 20 المجاميع 

R, 0.625 1.111 2.20 
ó b مقارنة‎ (11-1) 


مثال 

يتضمن المجتمع الاصطناعي في الجدول )1-1( ثلاث طبقات حيث N,=4‏ 
و 2= ,في كل طبقة . وقد وضع المجتمع عن عمد بحيث (1) يتغير Ry‏ بصورة ملحوظة 
من طبقة إلى طبقة وبالتالي Ja‏ التقدير التسبة fa pail‏ التقدير Lael‏ ووم 
يبالغ ,8 في التقدير في كل طبقة مع خطر تمع انحياز جدّي Pad‏ وقد قورنت الطرق 
التالية لتقدير ججموع المجتمع Y‏ 1 


المقدّر النسبة Yov‏ 


E Navn : نشر بسيط‎ 
LOIDA = > F>, : نسبة منفصلة‎ 


والتقديرات Lahiri » | aati Hartley-Ross AGLI!‏ . وطرق 
Beale, Quenouille‏ و Tin‏ يتخذ فيها التقدير النسبة المنفصل الشكل 
ةة a ew‏ أن Run < Ria‏ وما شابه. توضع بدلا من 
Ry.‏ (من أجل n,=2‏ تكون طريقتا Hartley-Ross‏ و Mickey‏ متطابقتين). 
ويوجد 6-6 من العينات الممكنة . والنتائج مضبوطة ٤‏ حدود أخطاء تدوير الأرقام 
العشرية . Ul,‏ مدين للدكتور Joseph Sedransk‏ لمساعدته في بعض الحسابات . 


جدول (VA)‏ نتائج تقديرات مختلفة ل Y‏ 





متوسط 

مربعات hi‏ مربع الانحياز التباين الطريقة 
820.3 0.0 820.3 نشر بسيط 
ae iai 262.8 6.5 269.3‏ 
60.0 24.1 35.9 
jaia ve nay 19.6 0.0 19.6‏ 
44.0 1.1 42.9 كوينويل - منفصل 
36.9 8.0 28.9 بيل ‏ منفصل 
34.3 5.7 28.6 تین Jais-‏ 





يت النتائج في الجدول (vy‏ بعض النواحي all‏ للاهتام . ففي التقدير 
النسبة المركب نجد أن مساهمة مربع الانحياز في متوسط مربعات الخطأ هي مساهمة 
تافهة › وذلك بالرغم من الشروط المتطرفة, إلا أن هذا التقدير يتصف بالضعف فيا 
يتعلق بالتباين وذلك بسبب التغير الواسع ٤‏ المقادير R,‏ . وكا يقضي متوسط مربعات 
Ut‏ نجد أن التقدير النسبة المنفصل Gal‏ بكثير من التقدير المركب» إلا of‏ انات 
رققء. CAI‏ بين الطرق غير المنحازة تظهر طريقة ,44 Ladi ys GW Hartley-Ross‏ نسبياء 
حيث lel tn‏ تفعل ذلك عندما يكون 2-, ني بعض الدراسات المتعلقة بمجتمعات 
فعلية. وتؤدي طريقة Fol Lahiri‏ حسنا بصورة خاصة. ويناسب هذا المجتمع 


YOA‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


طريقة Lahiri‏ بسبب أن إحدى ا ل oe‏ 

l‏ 35 ذه الوحدة. ود العتاره 
عادية لكل من برو« ما يؤدي إلى احتمال مرتفع لسحب ها لو > وتعطي ينات 
التى تتضمن هذه الوحدة تقديرات جيدة د ,۸ . 


وقد أذت طرق Beale, Quenouille‏ و in‏ جميعها إلى تخفيضات كبيرة في الانحياز 
بالمقارنة مع التقدير النسبة o paill‏ وكان لا جميعًا متوسطات خطأ تربيعي أصغرء 
وهكذا تكون قد أنجزت أهدافها الرئيسة في هذا المثال. 

ودراسة Rao‏ .1.21.16 (1969) لمجتمعات واقعية. وهي الدراسة المذكورة في الفقرة 
)4-9( قارنت بين طرق Beale, Quenouille‏ و ول من أجل n=2,4,6,8‏ وذلك 
في 15 من هذه المجتمعات . وني حالة 7-2 كان الاختبار ASW‏ قسوة» إذ كان الوسيط 
والربيع الأعلى للمقدار Je‏ 

متوسط مربعات Ual‏ 

Êr‏ ; 199,890 وذلك في مقابل 15% و 2090ل ۸ .وفيم| يتعلق بالانحياز تقدم الطرق 
الأكثر تعقيدًاعونًا جديرًا بالذكر في مثل هذه العيّنات الصغيرة . 

وقد قارنت الدراسة نفسها متوسطات الخطأ التربيعي لخمس من التقديرات في 
هله الفقرة مع متوسط dit) RI ap jl Lt‏ طريقة Lahiri‏ باعتباز أن 
الدراسة تقتصر على عينات عشوائية بسيطة) . ولكل طريقة حسبت النسبة 
MSE(Ro)/MSE(R)‏ 100 في كل مجتمع . 


'¢ 12% 8% >Re ¢ 7% 3%. Ro : كر فى‎ 


e 


وفي حالة n=4‏ كانت تقديرات Quenouille‏ و Mickey‏ في هذه المجتمعات» 
متخلفة قليلاً عن # إلا أنه عندما 6< كان متوسط متوسطات الأخطاء التربيعية لكل 
طريقة قريبًا جذا من نظيره الخاص Tie by Ra‏ صغيرة جد من تمع يعفر 
تقترح الدراسة أن لا فائدة لمثل هذه الطرق المعقدة من حيث توفيرها لدقة تفوق بصورة 
ملموسة دقة R‏ . ولكن حقيقة أنها فض الانحياز في طبقة بمفردها دون زيادة متوسط 
الخطأ التربيعي أو بزيادة بسيطة فيه ينبغي أن تمنحها ميزة في حالة التقدير النسبة 
المنفصل مع عدد كبير من الطبقات وعيّنة صغيرة من كل طبقة . 
# ترمز MSE‏ لمتوسط الخطأ التربيعي . ا مرجم 


المقدّر النسبة Yog‏ 


¢ (1971) J.N.K. Rao و‎ P.S.R.S. Rao خطي قام‎ 


وتحت نموذج انحدار 
197( بمقارنات بين متوسطات مربعات ا خط oid‏ 


4) Kuzik ¢ (1971) Hutchinson 
مع تلك‎ dale صغير») وقد أعطت هذه المقارنات نتائج تتفق بصورة‎ n الطرق في حالة‎ 


(AV)‏ تقدير محسّن للتباين 
اقترح Tukey‏ )1958( تقديرًا يستحق الاعتبار لتباين تقدير مدية الجيب 
Ro‏ (تقدير Quenouille‏ ) في ole UL‏ صغيرة أو معتدلة الحجم. فمع 8 من 
n=mg otil‏ 6 و/قابل JLA‏ يكون Ro‏ هو متوسط المقادير» وعددها م 6 
Ri = gR -(g-1)R,‏ 


يث نحسب × ×/ر < = R;‏ بعد حذف tal‏ ز . وإذا أمكن اعتبار Ry polall‏ وعددها 
۾ » تقديرات مستقلة ل R‏ فعندئذ» ومع معاينة عشوائية بسيطة» يمكن أخذ 


s ,_ (1-0 (Riko) 58‏ 
)6.85 دي rT‏ 
تقديرا غير منحاز ل (مگ)۷. 
وبا أن ,(-18-,8-1()8)- = Ri- Ro‏ فيمكن حساب )6.85( » بسهولة أك من 


v(Ro) =< PED $ ترم ص‎ (6.86) 
8 


حيث Ro‏ هو متوسط المقادير ,م » وعددها م . 

والممادير Riol R‏ مع قيم oft Lake‏ هي بالطبع غير مستقلة. والعلاقة 
)6.86( هي علاقة تقريبية . وقد أرسينا حتى الآن الخواص التحليلية ل golko)‏ عينات 
كبيرة وبين Arvesen‏ (1969) أنه ٤‏ صف واسع من التقديرات المتناظرة ف عناصر 
EAE‏ ومو عق يمسن و Slat Se‏ سمي asta)‏ 


ل Hoeffding‏ )1948( [ تصبح العلاقة ()ه غير منحازة إما من أجل ع مثبت أو من 


أجل g=n‏ عندما يصبح « کبیا . 


ومن دراسة Rao‏ )1969( لثانية جتمعات فعلية ذكرنا 5 الفقرة ركس متوسط 
النسبة المثوية للتقدير بالنقصان في ():0 كتقدير للقيمة الصحيحة ل MSE(Y)‏ وذلك 
d‏ حالة n=4,6,8,12‏ وللمقارنة يبين الجدول (ANY‏ المتوسطات المقابلة للنسب المئوية 
للانحيازات في dH vR)‏ هذه متوسطات الأعداد الثمانية 
100[v(Ro)—MSE(Rg)]/MSE(Ko)‏ محسوبة من المجتمعات الثانية . 
جدول (5 -8) متوسط النسبة المئوية للانحياز في تقديرات تباين . 


n= 


12 8 6 4 متوسط المقدار 
A A‏ 
100[v(Ro)— MSE(Ro)]/MSE(Ro) +11% +10% +6% +1%‏ 
100[u(Rg)— MSE(R)]/MSE(R) +11% +10% +6% +1%‏ 
100[v,(R) — MSE(R)]/MSE(R) -31% -23% -21% -18%‏ 


E N a لوي سيو‎ 

ويعطي الجدول (A-1)‏ أيضًا متوسطات المقادير [v(Ro)—MSE(R)]/MSE(R)‏ 100 
sias‏ المتوسطات ذات فائدة بالنسبة لباحث يستخدم Ê‏ إلا أنه يرحب بوضع (#)رن 
بدلا من (م#)ں كتقدير ل VR)‏ إذا بدا له أنه أقل انحيازًا. ونظرًا لانحياز 
كل من Roy R‏ تمت مقارنة ۷)۴٥(‏ من خلال متوسطات مربعات الخطأ باعتبارها 
al‏ کر 


في هذه المجتمعات يبالغ v(Ro)‏ بصورة طفيفة في تقدير كل من MSE(Ko)‏ 
ee » MSE(R) s‏ ينحاز vR)‏ انحيازات سالبة كبيرة في هذه العيّنات الصغيرة . 

ومتخذین مربعات معاملات اختلاف تقديرات التباين أداة للحكم» يمكن 
القول إن انراد (م#)ن كان ضعيفا في هذه العينات بالمقارنة مع استقرار 0i(R),‏ . 
وعلى أي حال قي عراسابك Rao‏ و v(Ro) J (1968) Beegle‏ و v,(R)‏ تحت نموذج 
انحدار خطي ل رعلى + في eat‏ لانهائي» وحيث يتوزع × وفق التوزيع الطبيعي» 


المقدّر النسبة "5١‏ 


n يتمتعان بالاستقرار نفسه تقريبًا عندما تتراوح قيمة‎ iv,(R) 9 v(Ro) of Gs 
12546 

وني UL‏ التقدير النسبة المنفصل وطبقات متعددة تقترح هذه النتائج أن 
E Xol Ron)‏ متفوق على E Xp vR,‏ کتقدیر ل Ýr)‏ ).ومن المحتمل أن يكون 
Jal > x,20(Ron)‏ انحيارًا . وينبغي Of)‏ يكون Lgl)‏ استقرار مناسب .|إلا أنه في حالة 
عدد قليل من الطبقات فقط تبقى المسالة موضع تساؤل حتى ظهور المزيد من 
المقارنات . 


(1A 4)‏ مقارنة نسبتين 
كثيرًا ما يكون من الضروري في المسوح التحليلية تقدير الفرق R-R’‏ بين 
نسبتين» وحساب الخطأ المعياري ل 'بم ثم . والعلاقات المعطاة هنا هي علاقات 
خاصة بتقدير تباين R-R'‏ > باعتبارها العلاقات المطلوبة بصورة عامة. وقد 
حذفت حدود ال ت م م لأسباب قدمت في الفقرة (VERN)‏ 
ونفترض Syl‏ عيّنة عشوائية بسيطة . ويمكن تمييز ثلاث حالات . 


النسبتان مستقلتان 

ويقع هذا عندما تكون الوحدات مصنفة إلى صنفين متميزين ونرغب في مقارنة 
نسب قدرناها بصورة منفصلة في الطبقتين. وعلى سبيل المثال» في دراسات مصاريف 
3 يمكن تقسيم عيّنة عشوائية بسيطة إلى منازل Wyle‏ ومستأجرة كي نقارن 
الدخل المصروف على صيانة المنزل في الصنفين . وإذا رمزنا للنسب المقدّرة ب #/ترح Ê‏ 
|R’ = y'r,‏ فعندئذ : 
v(R -R)=v(R)+0(R’) (6.87)‏ 
للنسيين المقام نفسه 

وعندما تكون الوحدة عنقودًا من الأسر. فقد نرغب في مقارنة نسبة الذكور 
البالغين الذين يستخدمون الة حلاقة كهربائية مع نسبة الذين يستخدمون شفرات 


apm -Fa 
y 


n a 


Yyy‏ تقنية المعاينة الإحصائية 
الحلاقة. وفى of‏ وحدة, =y‏ عرد الذكور البالغين الذين ss‏ الة حلاقة 
كهربائية و “برع عدد الذكور البالغين الذين يستخدمود شفرات BA‏ و =x‏ العدد 
الكلى للذكور البالغين. 
R-RIT‏ 
x‏ 
di = y;‏ فيمكن حساب تقدير تباین '4- ۸ على الشكل› 


وإذا كان =y;‏ 


5 pn 1 د‎ 5 s 
v(R-R عد سر‎ D [di - (R - 7” F (6.88) 


للنسبتين مقامان مختلفان إلا أا قد تكوناذ مرتبطتين 

كمثال نذكر مقارنة نسبة الذكور المدخنين مع نسبة النساء المدخنات. في مسح 
تكون فيه الوحدة عنقودًا من المنازل. ومن الناحية الرياضية هذه هي الحالة الأعم . 
v(R -R')=0(R)+0(R')—2 cov (RR’) (6.89)‏ 


والحد الوحيد غير المألوف هو cov (RR’)‏ لنكتب حسب الطريقة المعتادة» 








a _y—Ri a, _y'—R'x' 
R-R= = — ‘= = 
X R x’ 
فنحد»‎ 
1 





cov (RR) =z cov (y; - Rx;)(y;'— R'x;') 


ويمكن حساب تقدير عينة كا يلي : 


AA 1 n ' A ' A; ’ A A, 2 
cov (RR')=+————- ¥ (yiy; = بعد و1‎ —R'y;x;'+RR'x,x;') (6.90) 
n(n — 1)xx 


مثال: oid‏ التجارب الحقلية عام 1954 من أجل لقاح Salk‏ لشلل الأطفال بين 
أطفال ا الثلاثة الأولى في جميع المدارس في عدد من المناطق. ولم مجر اختيار 
المناطق عشوائياء إذ فضلت المناطق التي ها تاريخ هجمات سابقة لمرض شلل الأطفال» 
إلا أننا سنفترض في هذا المثال أنها عينة عشوائية من مجتمع ما. 


والأطفال الذين لم يسمح اباؤهم باشتراكهم في التجربة سيدعون «غير الملقحين» 
وبالطبع. لم يتلقوا زُرقات. وقد أعطي نصف الأطفال الذين سمح لهم بالاشتراك 
ثلاث زرقات من سائل معقم . وذعيت هذه الفئة المحايدة (Placebo)‏ ومن المعلومات 
الإحصائية في الجدول )4-1( سنقارن التكرارين R‏ و“ SVL‏ شلل الأطفال في 
فئة غير الملقحين والفئة المحايدة. ولتخفيف حجم البيان الإحصائي ستقتصر المقارنة 
على 43 منطقة في كل منها أكثر من 4000 طفل في الفئتين معًا. 











جدول )4-1( عدد الأطفال (x,2’)‏ وحالات الشلل yy)‏ للمنطقة الواحدة 

x z yt y’ 2 x’ y y’ 
4.1 2.4 0 0 13.8 25.6 3 3 
3.5 8.0 1 6 10.5 8.1 2 0 
4.1 6.1 7 2 21.6 25.9 10 7 
26 46 2 1 3.5 6.7 2 2 
2.4 1.5 2 1 6.8 7.3 3 8 
22 19 0 0 2.3 3.7 0 1 
1.1 0 1 1 2.6 2.9 2 0 
1.6 4.0 1 2 60 11.1 3 1 
5.7 78 1 4 11.0 148 7 11 
3.3 11.0 3 7 19.4 42.5 11 14 
10 3.8 0 1 6.8 13.7 6 2 
20 5.2 1 0 1.2 4.0 3 1 
8.3 19.0 4 4 5.4 9.3 11 6 
10 3.7 1 5 1.7 2.6 0 2 
Li 42 0 1 2.1 2.3 0 0 
2.3 6.8 1 2 1.5 2.6 0 0 
1.9 35 0 2 3.0 4.0 0 2 
Totals 167.4 284.6 88 99 





ote x=x,x' è‏ الأطفال في الفئة المحايدة و'* عدد الأطفال في فئة غير الملحقين (بالآلاف). 
+ "ررد ر عدد OYE‏ الإصابة بالشلل في الفعة المحايدة» و“رعدد الإصابات في فئة ` 


وني هذا البيان سينتج أي تغير في معدل الإصابة بالشلل من منطقة إلى منطقة 


ارتباطا موجبًا بين ۸و '۸ . 


٤‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


والمقادير التالية مستمدّة من المجاميع . 








55 167.4 , 
بر‎ 8-20 347857 _, _ 284.6 _ m4 
284.6 ` » =g T8370% غير ملقح‎ 


ومن أجل cov (RR')9 ٠ v(R') » v(R)‏ نحتاج إلى ميم مجاميع المربعات 
والجداءات غير المصححة بين المتغيرات الأربعة . 
1 
Lyx +R? 3 x?)‏ ور اخ[ زان 
فصعي اينات 
?)34)(33)(4.9235( 
0.00584 = 


[(564) —(1.05137)(822.2) + (0.27635)(1661.92)] 


v(R') = 0.00240 نجد‎ iLL وبصورة‎ 
a a 1 A A AA , 
cov (RR) =—— lE yy' R Z y'x—R' I yx'+RR'Y xx’) 
n(n —1)xx 


(497) —(0.52569)(844.6) - )0.34786()1397.4( 
+(0.52569)(0.34786)(2690.8) 


اس سس سس سس سس = 


ومنه 


s.e.(R —R’) = /0.00584 + 0.00240 - 0.00254 = 0.0754 


وبما أن R-R'=0.1778‏ فالفرق يقترب من أن يكون Cpe‏ عند مستوى LAYI‏ 
5% )15 يكون توزيع يج Glam‏ إلى حد ما مع مثل هذا الحجم للعيّنة). 
والتفسير الممكن هو أنه قد يكون للأطفال غير الملقحين مناعة طبيعية أكبر ضد الشلل 
من أطفال الفئة المحايدة (Placebo)‏ . 


وقد Les‏ المسألة نفسها في ole‏ طبقية تتقاطع فيها ميادين الدراسة مع جميع 
الطبقات. وإذا بدا أن R,‏ > ر۴ نتغير من طبقة إلى طبقة فمن المحتمل أن المقارنة 


المقدّر النسبة Yro‏ 


ستبنى على دراسة قيم R-Br‏ في كل طبقة بمفردهاء وبإيجاد الأخطاء المعيارية 
ل ',- Ry‏ يمكن تحديد ما إذا كانت هذه الفروق تتغير من طبقة إلى طبقة» وإذا لم 
يكن الأمر كذلك نحسب فرقا إجماليًا يمكن الاطمئنان إليه . 

وإذا لم تظهر Ry‏ و رم تغيرًا حقيقيًا من طبقة إلى أخرى فقد يكون حساب 
التقديرات المركبة  (Sy GS Re’ yp‏ رأينا من قبل : 








v(R. —R,') = v(R.) + v(R.')-2 cov (R-Re’) (6.91) 

وبوضع dri = (ni ea w‏ نجد 
v(R.) = 3 2 Nh m- = : 2 dni? (6.92)‏ 

cov (RK تيد و‎ È didi’ (6.93) 


XsXs: h ا‎ -1( 


Kish pling‏ و Hess‏ (ط1959) مناقشة أكثر كال لمقارنة نسب» وتتضمن هذه 
المناقشة صيغا حسابية مختزلة وذلك عندما تسمح العينة بمثل هذه الصيغ . 


)14-7( نسية نسب 
نريد في بعض التطبيقات تقدير النسبة '۸/۸ لنسبتين . وهكذا فقد نهتم في المثال 
السابق (فقرة (VA‏ بالنسبة “8/8 لمعدلي حالات الإصابة بالشلل بين أطفال الفئة 
المحايدة وفئة غير الملقحين . أو نسبة نسبتي الذكور والإناث في القوة العاملة مستخدمين 
iie‏ عنقودية . وإذا كان LSI‏ الإحصائي حول (2,) متوافرًا من العيّنة نفسها في فترتين 
زمنيتين مختلفتين فقد تكون النسبة هي نسبة المصاريف الأسبوعية على الطعام للأسرة 
الواحدة في الفترتين الزمنيتين . 


ومع iie‏ عشوائية بسيطة Lb)‏ عينة من العناقيد) يكون تقدير العيّنة 
ل R/R'‏ هو )9/2)/9'/2( - R/R'‏ ويدعى أحيانا التقدير النسبة المضاعفف. وكا فى 
حالة نسبة بمفردها نجد أن الحد الرئيس من انحياز '۸/۸ هو من مرتبة 1 ل إلا أنه أكثر 
تعقيدًا ما هو في حالة '۴ أو R‏ ويمكننا كتابة 


yya‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


R/R' =(R/R')(1 + 1)(تزة‎ + 8F')/(1 + 8F)(1 + 87’) )6.94( 


حيث يرمز dy‏ ل 70/2 -7) وهلمجرا. وعند نشرهذهالعبارة تدخل ستة حدود تربيعية 
من مرتبة 1 في انحیاز -R/R'‏ ويعطي Rao‏ و Pereira‏ )1968( عبارة مضبوطة 
للانحياز. 

ويمكن كتابة العلاقة )6.8( الخاصة بالتباين النسبي V(R)/R? = Cag‏ لنسبة كا 
يل : 


و2 + CRR = C; + Cee‏ 
ومنه نجد أن الحد الرئيس في ('1/)18/14 هو 


an [RY 
V(R/R)=(Z) (Car +Cee-2Cae) (6.95) 


> 


حي 


Car = Cy + يرون‎ — Gar — Core (6.96) 


ولإيجاد تقدير العينة الموافق 0(R/R)‏ نعوض تقديرات العينة للحدود المذكورة في 
)6.95( . 


مثال 


في نسبة حالات الشلل بين الفئة المحايدة و غير الملقحين نجد 
R/R' -0.52569/0.34786-1‏ . ولتقدير الخطأ المعياري هذه النسبة نجد من 
الحسابات في المثال السابق : 


5 0.00584 0.00240 
= — Z U. و‎ C, gS = U. 5 
Can TEST 0.0211 ail لخت‎ 0.0198 
5 0.00127 
اک‎ 4 
Can )0.5257()0.3479( 


v(R/R') = )1.511(2)0.0211+0.0198( - 0.0139) = 0.0617 
s.e. (R/R') = 0.248 


ومن حين لآخر يستخدم التقدير النسبة المضاعف يدلا من Ýr = FX‏ لتقدير مجموع 
Y aut‏ وذلك وفقًا لما اقترحه yates) Keyfitz‏ ,1960( فلنفترض أن سر 
diy pa‏ من العينة تقسها اللأحديكة فى فترة سابقة» R= PIR Oly‏ معروف أيضا. 
وإذا وجدناء See‏ أن “80/8 أكبر بقليل من الواحد. فيمكن اللجوء إلى المحاكمة 
البدهية التالية : فنقول إنه من SA‏ أيضًا أن يعطي ‏ تقديرًا بالزيادة ل ۸ وإنه PH‏ 
تعديله في اتجاه التخفيض بقسمته على النسبة RIR‏ ويقود هذا إلى التقدير 
النسبة المضاعف For‏ . 


75 R a 5 
Ypr = Bi (RX) =Z; (R'X) 


)6.97( 
وبا أن التباين النسبي ل م۶ هو ee Can‏ التباين النسبي Fort‏ هوء 
Can + Can 2Car: (6.98)‏ 


فستعطي النسبة المضاعفة تقديرًا pst‏ دقة في العينات الكبيرة إذا كان الارتباط بين 
R‏ و R'‏ مرتفعًا بصورة كافية . 


)5١-5(‏ التقديرات النسبة لعدة متغيرات 
عمم Olkin‏ )1958( تقدير النسبة» إلى الحالة التي يتوافر فيها م من المتغيرات 
المساعدة ( ۰۰۰ر (XX‏ وفي حالة مجموع المجتمع يكون التقدير gl‏ ولنرمزله 
ب Ymr (Multivariate Ratio)‏ . 
Yur = WX + Wa Xa +: . pK,‏ 


= W, Yr, + W2 YR, +° $ -+ W,Ýr, 


حيث ال Clase JW,‏ سنحدد قيمتها بحيث تكون دقة ,عبرلا أعظم ما يمكن, 
خاضعة للشرط DWa1‏ . ويبدوهذا النوع من التقدير مناسبًا عندما يكون انحدار ر 
على (,,.... ,ند (x,‏ خطيًا ويمر من المبدأ. ويجب أن تكون مجاميع المجتمع X,‏ معروفة . 

وسنستعرض الطريقة في حالة متغيرين مساعدين (x)‏ باعتبار أنها ينبغي أن تكون 
الحالة الأكثر تواترًا في التطبيقات . l‏ 


YA‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


لدينا 
Yur -Y= Wi(Yr,- Y)+ W2( Yr, — Y)‏ 


وبالتالي» مفترضين انحيارًا قابلاً JAW‏ نجد 


4 Yur) = W: V( Ýr.) + 2W, W2 COV (Yr, YR.) + Ww,” V( Ýr) 
= W,? Vii +2 W, wW: Vı2+ Ww,” Vz (6.99) 


حيث Va)‏ > ,۷ الخ . وتحت الشرط 1 = WHW,‏ نجد أن القيم live,‏ تجعل 
التباين أصغر ما يمكن هى : l‏ 


V22- Vi2 Vir Viz 
= لسعلل‎ Ww, = ——— 
"i Vii + Vz2—2 V2 9 Vit V22 - 2 Vı2 


والتباين الأصغري هي 
6.100 “ورا A 5 Vi1 V2-‏ 
Vin (Yun) =F R Vis (6.100)‏ 
وفي حالة م من المتغيرات ننظر إلى حساب ' لاعكس المصفوفة ,۷ وعندئذ يكون الحل 
الأمثل 5/3 - Z, ¿> MH‏ مجموع العناصر في العمود i‏ من المصفوفة 17و L‏ مجموع 
كافة ال ومن العناصر 3 المصفوفة ۷ویکون التباين الأصغرى 1/9 . 

وفي التطبيقات نحدّد الترجيحات باستخدام تقديرات ,ل للتباينات والتغايرات . 
ومن (6.7) في الفقرة dad (YN)‏ 





2 

ieee ae (Cyy +11 — 2Cy1) 
1-fpyY’ 

,٤2-رو‏ + =P (ey‏ يون 


حيث S/F"‏ رت ويمكن التعبير عن التغاير على الشكل, 
a-f‏ 
n‏ 





(Cyy +C12~Cy1 7 Cy2) 


012 


وإحدى الطرق المريحة للحسابات هي الحصول أولاً على المصفوفة, 


۲۹ النسبة‎ ali 


C=| إن‎ cn 612 


Cyy Cyr Cy2 
Cy2 C12 C22 





وإذا كان 82(/-1)/ره = vy!‏ فيمكن الحصول بسهولة على المصفوفة isl v’,‏ مقارنات 
قطرية في © » أي 

Vir = Cyy + ررم‎ —Cy1 — Cy 

. إلخ‎ U12 = Cyy +012 —Cy1 —Cy2 
إلا أنه يجب إدخاله عند‎ w, ولا نحتاج إلى العامل ۴۶/۸ (م/-1) عند حساب المقادير‎ 
حساب التباين الأصغري . وهكذا نجد.‎ 


-AF (vv - 042”) 


Umin( Ymr) = n (vir + ¥22' — 2042’) 


(6.101) 


وبالنظر إلى مقدار الحسابات التي تتضمنها هذه الطريقة فمن المرججح أن 
استخدام هذا التقدير سيقتصر على أصغر المسوح الإحصائية ذات الهدف المتخصص . 
والطريقة مؤهلة oY‏ تعطي زيادة ملحوظة في الدقة Yar gl Yer Gg‏ كل بمفرده. 


)١١-5(‏ المقدّرات الحدائية 
ذا كلت × متغيراً مساعدًا يرتبط سلبًا ببرحيت × و «رمتغيران يأخذان فقط قيا موجبة , 
فالشبّه الطبيعي للمقدر النسبة هو المقدّر الجدائي الذي نأخذ فيه» 


A 


Y,=Nay (6.102)‏ وير 


<i xı 


وباستخدام النشر العادي وفقا لسلسلة تايلور نجد أن BA‏ المشابهة ل )6.8( فى حالة 
المقدّر الجدائى من عينة عشوائية بسيطة كبيرة هي » ۰ 


(cv)? )الخلا‎ + Cu +2C,,) )6.103( 


حيث (cv)?‏ هو مربع معامل oo S‏ 8 أو 7 وقد وسع P.S.R.S. Rao‏ 


و Mudholkar‏ )1967( المقدّر النسبة متعدد المتغيرات ل Olkin‏ إلى مركب مرح من 


YV:‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


المقدّرات النسبة رفي حالة ,«مرتبطة إِيجابًا ب بر) ومقدرات جدائية G)‏ حالة ,×مرتبط 
سلبًا 6 3 


تمارين 
)3-\( أعطى مسح استكشاني ل 1 أسرة المعلومات التالية عن أعداد الأفراد 
(x)‏ » الأطفال (y,)‏ . العربات (y,)‏ وأجهزة التلفاز (رر) . 





بنقلا سرع ار البسيط بط لتقدير الأعداد ا الكلية oma‏ العربات . sl el‏ 
ig‏ اکل من هده کرو نراک المعايئة التي له ريسي Higa‏ الحقل. 


وقمنا Lal‏ بوزن gY‏ الكلي (حبوب + (GE‏ لمجمل الحقل. وفد حصلنا على 
المعلومات التالية : 


Ca = 1.11.1 = 0.78, Cyy = 1.13 


احسب الكسب الحاصل في الدقة نتيجة لتقدير إنتاج الحبوب من نسبة الحبوب إلى 
الإنتاج الكلي بدالا من ترط إنتاج الحبوب في الوحدة . 

ونحتاج إلى 20 دقيقة حتى ندرس الحبوب ونزنها في كل وحدة. دقيقتين لوزن 
القش في كل وحدة. وساعتين لجمع ووزن الإنتاج الكلي للحقل . فكم من الوحدات 


لكل حقل يجب أخذها حتى يكون التقدير النسبة أكثر اقتصادًا من متوسط إنتاج 
الوحدة؟ 


z a | = ES ES IE 9 TI IE BE Pe A LO IS a nd = æ 2> 


المقدر النسبة Yv\‏ 


OY)‏ في العينة الإحصائية في الجدول (het‏ لدينا 
0.0142068 = 


Yp=28,367‏ و 
Ces = 0.0156830 ¢ Cys =0.0146541% cy‏ 


Yo احسب‎ 


95 حدود ia‏ تربيعية ل ۲ وقارنها مع الحدود الناتجة عن التقريب الطبيعى . 
ah)‏ ) قيست قيم لاو لكل وحدة من وحدات Ee‏ عشوائية بسيطة من 
مجتمع. إذا كان × متوسط المجتمع × معروفًا فأي الطرق التالية توصي بها لتقدير f Wx‏ 
)1( استخدم y/X l‏ ؟. (ب) استخدم أحيانا 5/X‏ وآحيانا j/k 3 ï/X‏ 
. )=( استخدم e ./۶ (Blo‏ أعط أسبابًا لجوابك . 
)9-1( البيان الإحائي. N=B 43 Cathal Lae 2% ULI‏ بوط يت 


بالحجم نفسه : 





1 طبقة 2 طبقة‎ 
Tii Yii Tzi Yai 
2 0 10 7 
5 3 18 15 
9 7 21 10 
15 10 25 16 





قارن تباي , A (Y,‏ في عينة عشوائية dab‏ فيها 2= =n,‏ وذلك بحساب النتائج في 
جميع azadi‏ الممكنة. إلى أي مدى يعود الفرق بين التباينين إلى الانحياز في 
التقديرات؟ 

)1-9( في التمرين (0-5) احسب التباين الناتج عن استخدام طريقة Lahiri‏ 
في اختيار العينة ضمن كل dab‏ واحسب التقدير النسبة المنفصل . 

(V-1)‏ رتك 5 ولاية من الولايات المتحدة (باستثناء الخمس الأكبر منها) في 
تسع طبقات تتضمن كل منها خمس ولايات. وللولايات ضمن كل طبقة تقريبًا نسبة 
عدد سكان 1950 إلى عدد سكان 1940 نفسها. وقد أعطت عينة عشوائية طبقية » فيها 
n,=2‏ < النتائج التالية لمجتمع )1960( (y)‏ « ومجتمع )1950( (x)‏ » بالملايين. 


إذا علمنا sue of‏ السكان JYI‏ عام 1950 هو X=97.94‏ فقدر عدد السكان عام 1960 


VY‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


1 2 3 4 5 6 7 8 9 





Yai 0.23 063 0.97 254 467 432 456 1.79 2.18 
211 0.13 0.50 0.91 201 393 396 406 1.91 1.90 
Yas 4.95 285 061 607 396 1.41 3.57 1.86 1.75 
Tas 2.78 2.38 0.53 484 3.44 1.33 3.29 201 1.32 





المختزلة Keyfitz J‏ (فقرة 11-5) . والعدد الإجمالي الصحيح عام 1960 كان 114.99 هل 
Gee‏ تقديرك مع هذا الرقم في حدود أخطاء المعاينة؟ 

(8-5) في مثال التقدير النسبة بمتغيرين الذي أعطاه Olkin‏ سُحبت عيّنة من 50 
مدينة من مجتمع من 200 مدينة كبرى. والمتغيرات هي rxy‏ أعداد السكان 
للمدينة الواحدة في أعوام 1950 ,1940 و 1930 على الترتيب . ولدينا في المجتمع, 
X, = 1482, ¥ - 9‏ 1420 = × (بالمئات)» وفي العينة» 1643 = رع ,1693 = zı‏ ,1896 = تر 
والمصفوفة © |S‏ عرفناها في الفقرة )٠١-5(‏ هي 


y xı X2 
y 1.213 1.241 1.256 
Xi 1.241 1.302 1.335 
X2 1.256 1.335 1.381 


قدّر Y‏ باستخدام )١(‏ متوسط العيّنة, (ب) نسبة عدد السكان عام 1950 إلى عدد 
السكان عام 1940 » (ج) التقدير النسبة بمتغيرين. احسب الخطأ المعياري المقدّر 
لكل تقدير. 

)4-3( برهن أنه مع طريقة Midzuno‏ في اختيار العيّنة (فقرة (VON‏ يكون 
Slam!‏ سحب أي iie‏ محددة هو 


(N-1)! X 


(V1)‏ في akadi‏ الصغيرة يتكون المد Raed dard‏ في عات 
عشوائية بسيطة حجمها ”من الشكل 


المقدّر النسبة Yvy‏ 
حيث لا يعتمد Non Jeb,‏ وإذا كان n= mg‏ والعيّنة مقسومة عشوائيًا إلى Big‏ حجم كل 
منها 7 » لتكن* W/Z‏ 2= ,#مأخوذة فوق عناصر العيّنة ال (n-m)‏ الباقية عند حذف الفئة 
زمن E‏ بين أنه في انحياز التقدير 

wR -(w-1)R, 
. w=gl1-(n-m)/N] ينعدم كلا الحدين في ,5 إذا كان‎ 


ow)‏ سان 


مقذرات الانحدا, 
(1-7) تقدير الانحدار الخطي 
تقدير الانحدار الخطي. مثله مثل التقدير النسبةء مصمم لزيادة الدقة 
باستخدام المتغير المساعد ,#المرتبط مع ,«إوعندما fobs‏ العلاقة بين gy,‏ «فقد نجد أنه 
مع كون العلاقة خطية ly‏ إلا أن الخط لا يمر من المبدأ. وهذا يقترح تقديرًا U‏ 
على الانحدار الخطي dey,‏ بدلا من نسبة المتغيرين . 
لنفرض Ll‏ حصلنا على ,رو ,الكل وحدة من وحدات العيّنة. وأن متوسط 
)7.1( ( - 6)36 + تر = J,‏ 


حيث يرمز الدليل +« إلى الانحدار الخطى (Linear regression)‏ و b‏ تقدر للتغير 
في برعندما يزداد x‏ يمقدار الواحد . والمنطق وراء هذا التقدير هو أنه إذا FOS‏ تخت 
المعدل فينبغي أن نتوقع كون نر أيضا تحت المعدل بمقدار )8 (X=‏ . وذلك بسبب 
انحدار بر على × ولتقدير مجموع المجتمع Ný, izb y‏ = ,9 


وقد استخدم Watson‏ )1937( انحدار مساحة ورقة على وزنها لتقدير متوسط 
مساحة الأوراق على شجرة . وكانت الطريقة Ube‏ عن وزن كل الأوراق على الشجرة. 
ثم تحديد وزن ومساحة كل ورقة من أوراق عينة صغيرة . وعندئذ نعدّل متوسط الورقة 
کا حصلنا عليه من العينة» مستخدمين الانحدار على وزن الورقة. وبالطبع فإن 
الفكرة وراء التطبيق هي أنه يمكن وزن الورقة بسرعة» ولكن تحديد مساحتها يستغرق 
Uy‏ أكبر. 


Vo 





YVv4‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


6 
ويوضح هذا JULI‏ حالة عامة تكون فيها تقديرات الانحدار مفيدة جدا. 
فلنفرض أنه يمكننا القيام بتقدير سريع بلناصة ماء وذلك في كل وحدة معاينة» IS‏ 
نتمكن» بطريقة أكثر تكلفة» تحديد القيمة الصحيحة Lol | odd y,‏ في وسات tee‏ 
عشوائية بسيطة . bes‏ سبيل SLL‏ قد يتمكن خبير جرذان من تقدير عدد d Ol‏ 
كل زقاق من مساحة معينة في مدينةء بعد نظرة bday ww‏ وعندئذ اد بوا 
الأفخاخ, العدد Jal‏ للجرذان في كل زقاق من عينة عشوائية بسيطة من الأزقة . وفي 
تطبيق اخر وصفه Yates‏ (1960) تم بالعين المجردة تقدير الأخشاب في كل قطعة من 
عدد من قطع الأرض مساحة كل he‏ فدان كما تم قياس الحجم الفعلي للأخشاب 
من أجل عينة من هذه القطع . وتقدير الانحدار: 
y+b(X-2z)‏ 


يعدّل متوسط عيّنة القياسات الفعلية من خلال انحدار القياسات الفعلية على 
التقديرات السريعة . ولا حاجة OV‏ تكون التقديرات السريعة خالية من الانحياز. وإذا 
كان x-y=D‏ بحيث إن التقدير السريع هو باستثناء الانحياز الشابت D‏ تقدير 
صحيح (UE‏ فعندئذ وبأخذ 5-1 يصبح تقدير الانحدار: 
(تعديل من أجل الانحياز) + (متوسط مجتمع التقديرات السريعة) = (#- )+ - (جر-عز) تر 

وإذا لم نفترض نموذج انحدار خطي فإن لمعرفتنا بخواص تقدير الانحدار الآفاق 
نفسها كمعرفتنا بخواص التقدير النسبة. وتقدير الانحدار متسق بالمعنى البدهي 
للكلمة. ففي الحقيقة عندما تتألف العيّنة من كامل المجتمع op‏ = ويصبح 
تقدير الانحدار 7 . وكا سيّبرهن فإن التقدير منحاز بصورة عامة. ولكن نسبة 
الانحياز إلى الخطأ المعياري تصبح صغيرة عندما تكون العينة كبيرة. ونمتلك لتباين 
التقدير علاقة موافقة للعيّنات ذات الحجم الكبير» ولكننا نحتاج إلى معلومات حول 
توزيع التقدير في UL‏ العينات الصغيرة. وحول القيمة المطلوبة ل « حتى نتمكن 
Wee‏ من استخدام نتائج العينة الكبيرة . 

وباختيار مناسب ل b‏ نجد أن تقدير الانحدار يتضمن كحالات خاصة SS‏ من 
المتوسط لكل وحدة والتقدير النسبة. ومن الواضح أنه إذا أخذنا b‏ مساويًا للصفر فإن 


۰ساسا أك pegan‏ سودوس دصرت وسيب >> يه E‏ ميو بد جه a‏ 


مقدرات الانحدار YVV‏ 
لاحملا و إذا كان #/يز = b‏ نجد 
al af (7.2)‏ زوع لدو 5 
Je = Yt (x x) z4 R‏ 
(۲-۷) تقديرات الانحدار 
l‏ في حالة قيم محددة سلقا ل b‏ 
0 مع أن 6 تقدر, في معظم التطبيقات» من نتائج عيّنة فمن المنطقي أحيانًا اختيار 
قيمة ل 6سلفا. وعند تكرار المسوح الإاحصائية. قد تظهر L‏ حسابات سابقة أن القيم 
التقديرية 53 تبقى إلى > UL‏ من the‏ إلى آغری۔ أو إذا كانت ox‏ قيمة برق 
الواحد» وهكذا نختار 5-1 ley‏ أن نظرية المعاينة الخاصة بتقديرات الانحدار هى 
نظرية بسيطة ومفيدة عندما يكون b‏ محددًا سلفاء فسندرس هذه الحالة أولا. ٠‏ 


نظرية (\=V)‏ 
في المعاينة العشوائية البسيطة التي يكون فيها Le lae LEO,‏ يكون تقدير 
الانحدار الخطى 


Yur توح‎ +bo(X—Z) 


: غير منحاز وتباينه‎ 
N 5 5 
1-f 2 ((yi = Y) - bo(x; -X 
lr جوت ارود‎ a 
oF مه‎ 202 
= n (S, 2boS)x +bo S; ) (7.4) 


ونلاحظ أننا لا نحتاج إلى أية فروض حول العلاقة بين لاو «في مجتمع منته . 


برهان 
بها أن رطثابت عند تكرار المعاينة فنجد من النظرية (NAN)‏ 








YYA‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


)7.5( ¥ = جز -ع)طوة + (7)ط E(ĵ,)=‏ 
وفضلاً عن ذلك Ob‏ ,ر هو متوسط العيّنة للمقادير (-»),ط- ر التي يشكل 
Y‏ متوسط مجتمعها. وبالتالي» واستنادًا إلى النظرية (Y-Y)‏ 


i= =f È [(y:- Y) = bo(x; = XF 





M= Ta (7.6) 
Ti + bo?S,’) > 
n y OY yx 0 x (Tw) 


تقدير العينة غير المنحاز ل Wy)‏ 


E lo- ¥)—bo(x, - 2([* 


v(¥,) = ie (7.8) 


= 5 (sy? - 2 ركوط‎ + bo S, ) (7.9) 


وينتج هذا على الفور. بتطبيق النظرية (4-7) على المتغير ) y +b (xX‏ . والسؤال 
الطبيعي عند هذه النقطة هو: ما هي fail‏ قيمة ل $b,‏ والجواب معطى في النظرية 


. (Y-Y) 
(Y-Y) نظرية‎ 
: أصغر ما يمكن هي‎ Vii) قيمة ,ط التي تجعل‎ 
s È (y - Hx- X) 
a i r P T (7.10) 
3 È (x, —X) 
i=l 


وتدعى معامل الانحدار الخطي ل رعلى *في المجتمع المنتهي . ونلاحظ أن 8 لا يعتمد 
على خواص أي عيّنة مسحوبة . وبالتالي يمكنناء من الناحية النظرية, تحديدها ÚLL‏ 
والتباين الأصغري الناتج هو, 


7.11 2 ولط 

Vmin (Vir) = S, (1= p°) ( )‏ 
حيث م قيمة المجتمع لمعامل الارتباط بين gy‏ + . 
برهان 


ui 


bo = B +d = +d (7.12) 


في العبارة )7.4( الخاصة ب (,تز)/! فنجد. 





5 $ 7 
E) 





lf poa Sa 
- 1-1] (52-25) +282] ms 
ep? = Spè / SFSR OÍ |e ومن الواضح أن هذا يصبح أصغر ما يمكن عندما يكون 4-0و‎ 
Van Sr) = s0 -p (7.14) 


ويمكن الاستفادة من التحليل ذاته لتبيان مدى إمكانية ابتعاد yeb,‏ 8 دون أن نصاب 
بخسارة كبيرة في الدقة . 
ومن )7.13( و )7.14( c A>‏ 





کا 
vo) = "15,201 ~p2) + (bo BS. (7.15)‏ 
BP‏ رارج =v‏ 
win (î) + slp | (7.16)‏ | 
وبا ,كم = BS,‏ فيمكن BES‏ هذا على الشكل : | 
2 | 
V = Vmin r 0‏ { 
(Fr) = (yı ١| 1+ (2 1) 0 ana (7.17)‏ | 


VAs‏ تقنية المعاينة الإحصائية 

وهكذا إذا أردنا للزيادة النسبية في التباين أن تكون أقل من » فيجب أن يكون» 
bo‏ 

2-11 a(1—p’)/p? eae) 


وعلى سبيل LAM‏ إذا كان 0.7-م فالزيادة في التباين أقل من 10% » 
(a=0.10)‏ شريطة أن يكون 


b 
م‎ 1 <V(0.1)(0.51)/(0.49) - 2 


وتوضح العبارة (7.18) أنه لتأمين زيادة نسبية صغيرة في التباين يجب أن تكون 
O/B‏ قريبة من الواحد» إذا كان م مرتفعًا جدًا . إلا أنها يمكن أن تبتعد كثيراً عن الواحد 


(۳-۷) تقديرات الانحدار 
عندما نحسب b‏ من العيئة 
تقترح النظرية (۲-۷) أنه إذا كان لابد من حساب b‏ من العيّنة فمن المرججح أن 
يكون تقدير المربعات الدنيا المألوف ل 8 تقديرًا كفوًا أي 


3 (yi —¥) (x1 -X) 


b (7.19) 


È (iz) 
i=l 


وتلعب نظرية الانحدار الخطي دورًا DIL‏ في الطرائقية الإحصائية . والنتائج 
المعروفة هذه النظرية ليست مناسبة تماما لمسوح العيّنات باعتبارها تتطلب الفرض Ob‏ 
انحدار برعلى Gx‏ المجتمع المدروس هو انحدار خطي » وأن راسب تباين برحول خط 
الانحدار يبقى ثابتاء وأن المجتمع لا نهائي . والخطأ الكبير في AË‏ الشرطين الأولين 
سيعني إمكانية عدم استخدام تقدير الانحدار الخطي . إلا أنه في المسوح التي يُعتقد 
فيها أن انحدار dey‏ ×خطي تقريباء سيكون من المفيد أن نستطيع استخدام Y,‏ دون 
الاضطرار إلى فرض التحقيق المضبوط تمامًا لشرط ثبات راسب التباين . 


B EE SS TT 


مقدرات الانحدار YA\‏ 


وبالتالي فإننا نقدم هنا معالجحة لا تضع أي فرض حول وجود علاقة محددة بين ,ر 
و,ه. وكا في النظرية المشامبة في Ie‏ التقدير النسبةء نحصل على نتائج صالحة 
للعينات الكبيرة فقط . 

وباعتبار b‏ کا ale‏ في (7.19) , يكون مقدّر الانحدار الخطي ل ۲ من عيّنات 
عشوائية بسيطة کا يل : 
b(X—#)=7-b(E-X) (7.20)‏ + تود ررق 


وسنبين في الفقرة (V-V‏ أن للمقدّر ,۶ Fp JUS‏ انحيارًا من مرتبة ‏ وعند NEL‏ 
خطأ المعاينة ل y,‏ نضع في (7.20) معامل الانحدار في المجتمع B‏ ا عرفناه في )7.10( 
بدلا من 6 المحسوبة من العيّنة. وسنبين في النظرية (PV)‏ أن الخطأ المرتكب في هذا 
التقريب هو من مرتبة سى بالنسبة إلى الحدود التي احتفظنا بها . وسندرس Tot‏ العلاقة 


. B بين طاو‎ 
: بالعلاقة‎ Galle piel Jeu 
e, =y- Y-B(x;—-X) (7.21) 


فلدينا خاصيتان للمتغيرات Şe=0 We‏ و 


N = 2 N 5‏ = م 
YS e,(x,-X)=¥ (y= P(x -X)- BY (xı =X)” =0 )7.22(‏ 
وذلك بالاستناد إلى تعريف B‏ والآن. 

b =È y(x - £) / (4-8)? 


=F [¥+ B(x -Ñ +e (x -)/ E (x, - (2 


| =B+¥ e (x -3)/È (x, - 2) (7.23) 


والنتيجة التى نحتاجها في النظرية (FLY)‏ هي أن (0-2) من pip‏ ومن النظرية (۳-۲) 
نجد أن (2(/)0-1- elx‏ نل هو تقدير غير منحاز ل (1-/2/)8- Fe,‏ الذي يساوي ا 
الصفر وفقًا 6(7.22 . وهكذا يتوزع (1-)/(- ,)بن ع حول متوسط يساوي الصفر عند | 





YAY‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


تكرار المعاينة . وبا أننا نعلم أن الخطأ المعياري لتغاير عينة هو من مرتبة حر Kid‏ ن( set‏ 


(b- poh انان‎ AN E (xı -#)?/(n-1) s إلا أن‎ oh من مرتبة‎ 


1 5 5 چ ڪا‎ n 
نرى من )7.23( نسبة هدين المقدارين› عن ر ر‎ |S وهو‎ 


نظرية (۳-۷) 
إذا كان b‏ تقدير المربعات الدنيا ل 8 و 


Jr = تر‎ + 6)26 - ( (7.24) 


vgn EPs- (1.25) 


حيث ,5 3/, pS,‏ هو معامل الارتباط d‏ المجتمع بين Xy‏ 


برهان 
ينشأ خطأ المعاينة ل ,ر من المقدار, 


fr- ¥=? -Y+b(X-Z) (7.26)‏ 
وكتقريب لنضع بدلا من y‏ المقدار, 
)7.27( ( - 36) 8 + تر > Yn‏ 


حيث 8 معامل الانحدار الخطي في المجتمع ل رعلى + فالخطأ المرتكب في هذا التقريب 
هر —b)(X—-)‏ -8) . وهذا المقدار هو من مرتبة في عينة عشوائية بسيطة حجمها n‏ باعتبار أن 
IS‏ من s(b-B)‏ ور =( oy‏ راک نجلا الاي في Fr‏ من مرتبة L‏ باعتباره الخطأ في 
متوسط العيّنة للمتغير (7-87) . ور Ju‏ يكون الحد الرئيس في Ej,- f?‏ هوا تر)۷ . 
وبالاستناد إلى )7.11( نجد في عينات كبيرة, 


Elja- ت زط‎ Vi) = 252(1 (7.28) 


OEE SONS‏ > مسح ةس 


مقدرات الانحدار YAY‏ 


)٤-۷(‏ تقدير التباين من العينة 
كتقدير عينة ل ( ,۷ صالح للتطبيق في العيّنات الكبيرة» يمكن استخدام 


ati È [.-9) ba - DF (7.29)‏ - (رقز)ن 
(y= y)(xi = -#([‏ © 772 
(x, -£)" SAAN)‏ ¥ ون a(n— ELE‏ ~ 


والعلاقة الأخيرة هي العلاقة المختزلة المعتادة في الحسابات . واستنتاجها کا يلي : 
لدينا من المعادلة (7.28) في النظرية (۳-۷). وباعتبار 2,ى - (2م-2)1رى 


vgy ری‎ 


ومن النظرية es »)٤-۲(‏ 2 هو: 





È (eë) 


se n- LÈ 
cof (7.21) والآن. نستنتج من المعادلة‎ 
ei—ē =(y,-y) - B(x, — 2) =[(yi - ¥) - (x, - 2([ +) - B)(x,;-—¥) (7.31) 
gM بالنسبة إلى الحد‎ L ويمكن إهمال الحد الثاني على اليمين. وهومن مرتبة‎ 
n ; 
الكبيرة‎ D وهو من مرتبة الواحد . وبالتالي يمكن أن نستخدم في‎ 


1 > 5 55 
wae [(yı = y)—b(x; - ([ )7.32( 
(el) من‎ Yo eall و (7.30) أقترح العامل )1-2( في‎ (7.29) dy 5.2 كتقدير ل‎ 


باعتباره العامل المستخدم في نظرية الانحدار بشكل عام. ومن المعروف أنه يعطي 
تقديرًا غير منحاز ل 5,2 إذا كان المجتمع لا Ée‏ والانحدار خطيًا . 


۸4 تقنية المعاينة الإحصائية 


(0-V)‏ مقارنة في حالة العيئات الكبيرة 
مع التقدير النسبة ومع المتوسط لكل وحدة | 
في مثل هذه المقارنات. يجب أن يكون حجم العيّنة كبيرا LUS‏ بحيث يصح 
تطبيق العلاقات التقريبية الخاصة بتباين تقدير الانحدار. والتباينات الثلاثة لتقدير 
متوسط المجتمع Y‏ التي يمكن مقارنتها هي كما بلي : 





(انحدار) )511-9 "= Vii)‏ 
فة piçi‏ ,62 71 الى $ 
(نسبة) RS, - 2RpS,S.)‏ + ترى) كس = Vlr)‏ 
(المتوسط لكل وحدة) 7 Vis)‏ 





ومن الواضح أن تباين تقدير الانحدار أصغر من تباين المتوسط لكل وحدة مالم 
يكن 0= م » الحالة التي يتساوى فيها التباينان . 

وتباين تقدير الانحدار أقل من تباين التقدير النسبة إذا كان : 
)7.33( 
وهذا يكافىء المتباينات : 


~ p?S,2< RS, - 2RpS,S: 


(B-R)?>0 أو‎ (pS, — ,5م‎ >0 (7.34) 


وهكذا يكون تقدير الانحدار أدق من التقدير النسبة ما لم يكن BER‏ . ويحدث 
هذا عندما تكون العلاقة بين gy,‏ #علاقة خط مستقيم يمر من Aa‏ 


مثال 

يمكن مقارنة تقديرات: الانحدار. النسبة, والمتوسط لكل وحدة» من عينة 
عشوائية ilias‏ مستخدمين البيان الإحصائي المتوافر من التعداد الكامل لبساتين 
الدراق الموصوف على الصفحة ۲٠١‏ وفي ذلك AY, JAI‏ تقدير إنتاج الدراق في بستان 
و ×عدد أشجار الدراق في هذا البستان. وسنقار ل تقديرين للإنتاج JS‏ ل 256 
بستانا» مأخوذين من عينة من 100 بستان . ونشك [ed‏ إذا كانت العيّنة كبيرة ما يكفى 


مقدرات الانحدار YAo‏ 
لجعل علاقات التباين قابلة UE‏ للتطبيق, باعتبار أن معامل اختلاف كل من Y‏ و 
«hel‏ إلى حد cle‏ من 10 UL‏ إلا أن JU‏ سيخدم في توضيح الحسابات . 
والمعلومات الإحصائية الأساسية هى كا يل : 


S,,=4434 53-8‏ 7-6409رى 
R=1.270 p=0.887 n=100 N=256‏ 


vit.) ل‎ 51-6) 
100 
V( Pn) = ا ا ا‎ 
25 
_) 90156 6409 +(1.613)(3898) - 2)1.270()4434([ 
= 573,000 
vif= NNM 53 = 2,559,000 


وهناك القليل من الاختيار بين التقدير النسبة وتقدير الانحدار. كا قد يكون 
متوقعًا من طبيعة المتغيرات . والطريقتان كلتاهما تتفوق GS‏ على المتوسط لكل وحدة. 

والنتيجة السابقة حول تفوق تقدير الانحدار لا تصح قطعًا إلا في حالة عيّنات 
كبيرة » وفي عينات صغيرة من مجتمعات فعلية يبدو إنجاز تقدير الانحدار JUW LE‏ 
وني BL‏ مجتمعات فعلية من النوع الذي استخدم فيه التقدير النسبة» وجد 
Rað‏ (1969) في دراسة «مونت كارلو» أن معدّل النسبة MSE(Y,)/MSE(Yr)‏ 
هو 1.15 ف n=12 il-‏ . و 1.36عندما 7-8 و 1.15عندما n=6‏ . وهذه الكفاءة المتدنية 
2 لا تعود إلى انحيازات أكبر في تقديرات الانحدار» فالنسبة الموافقة للتباين لما 
تقريبًا القيمة نفسها. 


nee gma 





,»> تقنية المعاينة الإحصائية 


(1-V)‏ دقة علاقات العينة 
الكبيرة من أجل Vu)‏ و DOr)‏ 
لا تتوافر أية نتائج تحليلية ule‏ حول دقة علاقات التقريب )7.25( الخاصة 
ب (رتز)ما و )7.29( الخاصة ب (,تر)ن » وذلك في حالة Olle‏ صغيرة أو معتدلة الحجم . 
ally‏ ات التقريبية في )7.25( و (7.29) هي » 


VF) = SP 5.21 —p’) (7.25) 
5 I-f a 
u(y) = Elo, — 9) —b(x,-#)P (7.29) 


لنفرض أن المتغيرات i=1,2,...,.My,‏ هي He‏ عشوائية من مجتمع لا نهائي خاضع 
الودج 


Yi =a + 86, + بع‎ )7.35( 


حيث تتوزع المتغيرات ع مع بقاء ×مثبتة» مستقلة بعضها عن بعض بمتوسط يساوي 
الصفر وتباين هو (9م-2-6,31,م ومع هذا النموذج أعطى 


Cochran‏ (1942) النتيجة التالية وهي أنه إلى حدود من مرتبة 1/7 يكون 


=. EE 1 2G,’ 
EV) = =Po- (14+ + -T 





) (7.36) 


38 


>¿ ثيم/ءد - ,© هو قياس Fisher‏ للالتواء النسبي لتوزيع Olly x‏ 
5,7(1-p?)‏ في (2.25) هو» تحت هذا النموذج» تقدير غير منحاز ل a-p?)‏ فإن 
)7.36( تقترح» في حالة توزيع متناظر ل × وتحت هذا النموذج. أن النسبة المئوية 
للانخفاض في التقدير الناتح عن استخدام (رتز)لا هي 100/(n-2)‏ . 

ومن دراسات مونت كارلو حول ثانية مجتمعات فعلية Sus (1968, Rao) «ipno‏ 
الجدول (AV)‏ في حالة 7-6,8,12 متوسط النسبة المئوية للانخفاض في تقدير تباين 


. v(Vir) 3 V(¥ir) مستخدمين التقريبين‎ 3 


مقدرات الانحدار AV‏ 


جدول (Y-Y)‏ متوسط النسبة المخوية للانخفاض في تقدير تباين ,ر 






(7.25) في‎ V(y,) in (7.25) | 38 34 8 
(7. 29( في‎ u(y) in (7.29) | 48 42 3 


ومن أجل توزيع متناظر ل ,«تقترح العلاقة )7.36( انخفاضات في التقدير عند 
استخدام (Vir)‏ بنسب مئوية تساوي 25% . 1790 . و 1090 من أجل ۸ تساوي 6 » 
٠8‏ و 12على الترتيب . والنسب الئوية » في الجدول (۷-١)ء‏ الخاصة ب Vn)‏ هي أعلى 
من ذلك قادو مد معها التعليل من خلال اا (أو عدم التناظر) d‏ قيم gx‏ 
هذه المجتمعات أمرا صعبًا والتعليل الأكثر رجحانًا هو أن نقول بأن هذا الارتفاع في 
النسب يعود إلى نقص في خطيّة النموذج . وتبقى الانخفاضات في التقدير أكبر من أجل 
تقديرات العينة للتباين (,تز)ه Shady‏ عن ذلك تُظهر المقارنة مع الجدول (5-؟) في 
الفصل السابق., والذي ينطبق على التقدير النسبة في المجتمعات الثانية هذه بالذات» 
أن النسب المئوية للانخفاضات في التقدير في ۷ ود من أجل y,‏ هى على الأقل ضعف 
تلك الموافقة ل ,لا في عينات من الحجم نفسه . i‏ 

(۷-۷) الانحياز في تقدير الانحدار الخطي 

وللمقدّر Y,‏ انحياز من مرتبة 1/7 في معاينة عشوائية بسيطة فلدينا : 
E(J,) = Ý- Eb(ž- X) (7.37)‏ 
وهكذا تكون إحدى العبارات الممكنة للانحياز هي )2 Eb(ž - X) = —cov (b,‏ -.ونجد 
أن الحد الرئيس في الانحياز هو: 


—(1—f) )روط‎ - xy 


n = (7.38) 


ويمثل هذا ILI‏ مساهمة من المركبة التربيعية لانحدار «رعلى × وهكذا ]13 بدا الرسم 
البياني لقيم ر مقابل قيم × في العينة» خطيا تقريباء فينبغي أن تكون المجازفة بجو 


فت تقنية المعاينة الإحصائية 
انحياز مهم في Bi Y,‏ بسيطة . 
وبرهان )7.38( يحتاج إلى بعض المعالجة الجبرد ية. ومن المعادلة )7.23( نعلم أن 


8 ne Bic (7.39) 
È (x: -¥)’ 

وإذا وضعنا بدلا من È (x-8)‏ حدها الرئيس ریم وكتبنا LAT‏ 

Se,(x, = #) = $ el- X) + )2د‎ —¥) (7.40) 

ob‏ الحد الرئيس للانحياز ر X) of‏ - )مص - الخاص ب Y,‏ سيكون متوسط المقادير 


)7.41( وك الس اس كد 

no, x 
يساوي الصفر. وبالتالي‎ U فمن (738) نجد أن متوسط المجتمع‎ =e) oS 
يمكن كتابة القيمة المتوسطة للحد الأول من (7.41) على الشكل.‎ 





—E(a—UO\(%-X) _ 1 =f) E(u, — U)(x;- X) (7.42) 
S? © n Si 


وذلك بالاستناد إلى النظرية (Y-Y)‏ الخاصة بقيمة تغاير عينة في معاينة عشوائية بسيطة . 
وهذا بدوره يساوي (7.38) أي 
Ee,(xı =X)‏ 8 
n S?‏ 

فى الحد GUI‏ من )7.41( » نجد أن we‏ مرتية 1 = j is‏ ' 
ولي (F-7 E OR‏ من مرتبة L‏ وهكذا يكون 
هذا الحد من مرنبه ادنى من مرتبة (7.38) وبالتالي يكون (7.38) الحد الرئيس فى 
انحياز ,ر . 


مقدرات الانحدار YA4‏ 


(A-V)‏ مقدّر الانحدار الخطي 
نحت نموذج انحدار خطي 
لنفرض أن قيم المجتمع المنتهي ,ر(,...,1,2=) مسحوبة عشوائيا من مجتمع 
فوقي لانهائي فيه. 
)7.43( ع + عق + ع - ور 


قيمة مثبتة ل × . وبالتعويض المباشر من النموذج نجد cof‏ 


pe نس‎ (7.44) 
> (x; - 2 > (x-i) 

)7.45( ساكو هو برع P(e,‏ سيور 
È (x-y‏ 


حيث بره و En‏ متوسطان فوق العيّنة والمجتمع المنتهي » على الترتيب. ونستنتج 
من (7.45) أن 72-0 Elfe-‏ تحت هذا النموذج, بحيث يكون ,ر نموذج لا انحياز 
مها يكن حجم العينة . 

key‏ يتعلق بالتباين» نستنتج من (7.45) أنه من أجل مجموعة معطاة 
من قيم + لدينا: 
Vin) =E (i, - YP = o? l Cw] (7.46)‏ 

ye) 

realy‏ هذه النتيجة لأي 1< وأي عيّنة نختارها حصرًا وفقا لقيم × . وهذا الأسلوب 
مع تعميمه إلى حالة رواسب تباين غير متساوية كان من إنتاج Royall‏ )1970( . وتحت 
هذا النموذج فإن خطة المعاينة ا حادفة , التي تنجج في جعل ×=× ستجعل VG)‏ 
أصغر مايمكن من أجل قيمة nS allana‏ . وأيضاء من أجل أي عينة نختارها حصرًا 
وفًا للقيم .#ديكون مقدر المربعات الدنيا المعتاد 


s.7=E[(%-¥)—b(x,-2)P/(n -2( (7.47) 


Yq.‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


مقدّر نموذج لا انحيازل og‏ وذلك عندما 1<2 . OT‏ 

3 € s ففي المسائل التي ينطبق فيها هذا النموذج يمكن إر‎ lias 
للعينة يعجاوز‎ ‘ial GY ومضبوطة حول متوسط وتباين ,لز » ويصح تطبيقها‎ 
عنصر العشوائية فيمدنا به جانا توزيع‎ Lily, ولا تتطلب إلا اختيار العيّنة وفمّا للقيم‎ . 2 
. المفترضة في النموذج‎ e المقادير‎ 


(4-V)‏ تقديرات الانحدار في معاينة طبقية 
وكا في حالة التقدير النسبة هناك نوعان من تقديرات الانحدار يمكن القيام ا 
5 معاينة عشوائية طبقية . ففى التقدير الأول »ا (5 من أجل Separate‏ ) « نحسپ 
تقدير الانحدار لمتوسط كل ب أي نأخذ» 


Jin = برط + ولا‎ (Xn - Fn) (7.48) 
isp وعندئذ‎ 

j =F Way 
Yı 2 hYirh (7.49) 


حيث WEN IN‏ . ويكون هذا التقدير مناسبًا عندما يبدو لنا أن معامل الانحدار 
الحقيقي يتغير من طبقة إلى طبقة . 

Lf‏ تقدير الانحدار الثاني ,ر (ء من أجل (combined‏ فيكون Lule‏ عندما 
يُفترض أن ,8 يبقى نفسه في جميع الطبقات . ولحساب Y,‏ نجد Myf‏ 

Vse =L} Wah Ša =2 Width 

وعندئذ يكون. 
Fu) (7.50)‏ - 26) ط + Ju‏ = مرت 

وسندرس التفديرين ME‏ الخالة gl‏ نختار فيها beck lb 9b,‏ أن 
خواصه| تكون بسيطة بصورة غير عادية في هذه ال حالة . ومن الفقرة (۲-۷) نجد 
أن ,لز تقدير غير منحاز ل 7 أي أن ,رر تقدير غير منحاز ل ۶ . وبم) of‏ المعاينة 
مستقلة في الطبقات المختلفة فنستنتج من النظرية (N-V)‏ أن 


21 
V((Fire) = 3 mah (Ss, - 2 بير كبر‎ + br San) (7.5 1) 
h h 


مقدرات الانحدار ۲۹۱ 


وتبون النظرية (۲-۷) أن Vfim)‏ يكون أصغر ما يمكن عندما يكون ,ا مساويًا معامل 
الانحدار | يقي ,8 في الطبقة / ويمكن كتابة القيمة الصغرى للتباين على الشكل» 
Syah‏ 11ج - 

Vn Fis) = 2 E (62-25) (7.52) 

واذا التفتنا OF!‏ إلى التقدير المركب. مع ف محددة Go (LAL‏ لناء 
من (7.50) أن ,لز هو أيضا تقدير غير منحاز ل ۲ في هذه ا حالة . ley‏ أن ,نز هو التقدير 
المعتاد من عينة طبقية للمتغير Ye HDR- an)‏ .يمكن تطبيق النظرية (ه-”) على هذا 
المتغي رلنجد النتيجة التالية : 


2 — 
VOme) = 2 PEA (5,2 26S yen +S”) (7.53) 
h h 5 
, التي تجعل التباين أصغر ما يمكن هي‎ b وقيمة‎ 
204 2 
p, = y WEO سكن‎ Jz WC = (5 asij 
h Ah h Nh 


والمقدار 8 هو متوسط مر جح لمعاملات الانحدار الطبقية By =Syrn/Sev”‏ وإذا كتبنا 

اس 2 

a 1⁄0 رو‎ 
-Ah 
.B.=2 a,B,/z dh. فعندئذ يكون‎ 
نجد»‎ b بدلا من‎ B. ومن (7.52) و (7.53) بعد وصح‎ 
Vinin (Fire) 2 V min (Firs) = È aB; ee 093 an) V2 

= a,(B,—B.)? (7.55) 


وين هذه النتيجة أنه في حالة الاختيارات المثلى للتقدير المنفصل سيكون تباينه أصغر 
الاختيارات All‏ بالطبع c‏ معرفة مسبقة بقيم ال š San 3 Syxh‏ 





YAY‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


)٠١-۷(‏ معاملات انحدار مقدّرة من العيئة 
يكون التحليل السابق مفيدًا للدلالة على نوع تقديرات العينة ,طونوع 
المقادير 6 التي يمكن أن تكون DLS‏ عند استخدامها في تقديرات الانحدار. وفي حالة 
تقدير منفصل» يقترح هذا التحليل أخذ تقدير المربعات الدنيا ل ,8 ضمن الطبقة 


وهو 
(Yai — Jn )(Xni - Xn)‏ 
pal (7.56)‏ 
i E (u=)‏ 
وبتطبيق النظرية (Y-Y)‏ على كل طبقة cda‏ 
— 2 
Vin) =E MUAS =, (7.57)‏ 


شريطة أن يكون حجم العينة كبيرا في جميع الظبقات . وللحصول على تقدير عينة 
للتباين نعوض 





[z (Yri > Yn) = bn 2 (Xhi (| )7.58( 


2 
1 وو‎ g 
jig برام‎ - 2 


بذلا من 3م - )تيرك في (7.57) . 

ويعاني التقدير ,ر من الصعوبات نفسها التي يعاني منها التقدير النسبة الموافق» 
من حيث إنه قد تصبح نسبة انحياز ,ر إلى خطئه المعياري غير قليلة . ونستنتج من 
الفقرة (V-V)‏ أن انحياز تقديرات الانحدار ,رر في كل طبقة بمفردها يمكن أن يكون 
من igy‏ وأن الانحيازات قد تكون من الإشارة نفسها في جميع الطبقات» بحيث 
يصبح الانحياز الكل في الا لز أيضا من مرتبة ل وبا أن الحد الرئيس في الانحياز Jb‏ 
من الانحدار التربيعي ل (Sx, dey,‏ بينا 3 الفقرة op (Y-Y)‏ هذا الخطر يكون 
أكثر sio‏ عندما تشكل العلاقة بين المتغيرات تقريبًا لعلاقة من النوع التربيعي بدلا من 
النوع الخطي . 

وفي حالة تقدير مركب» رأينا أن التباين يصبح أصغريًا عندما يكون [Sb=B.‏ 
عرفناه في )7.54( « وهذا يقترح أخذ. 


مقدرات الانحدار yar‏ 


?)4,24( رسا اي 


W, )1- 
ج‎ E Om naw - لم‎ /2 D 


M(t, —‏ م 
كتقدير عينة ل ,8 وإذا كان التقسيم إلى طبقات متناسبًا وأمكن أن نضع ,”في عبارة 
بدلا من )1- (n,-‏ فإن isbo.‏ الصيغة المألوفة لتقدير المربعات الدنيا الموكبه: 


be! = E (yu - Faden) LL em - “لم‎ 
h i h i 


وفي ظروف معينة يمكن أن نفضل تقديرات أخرى على desb’ hd‏ سبيل 
امثالء إذا كانت معاملات الانحدار الصحيحة B,‏ نفسها في جميع الطبقات» إلا أن 
رواسب التباينات حول خط الانحدار تختلف بحدّة من طبقة إلى أخرى» فقد يكون 
متوسط مرجح آخر للمقادير b,‏ نرجح فيه وفق مقلوب تقدير التباين » أكثر دقة . Jes‏ 
أي bul‏ فمن المرجح أن يكون الكسب في الدقة فيا يتعلق ب ,ا صغيراً . 


¢ ol les 
Fire i Y= Ys: a لآ‎ +b.(X - Xx) 

= [Fs = Y¥+B.(X —%,)]+ (be - B.)(X - Xs) (7.59) 
cof eb, فنستنتج » في حال إمكانية إغفال أخطاء المعاينة في‎ 
Vine) - WUA s, 2 -2B Spn +B? Sa?) (7.60) 
iaf Ka Wires وكتقدير ل‎ 

5 W, (1 
vO EA Syn- b 60 


)١1-0(‏ مقارنة نوعي تقديرات الانحدار 
لا يمكن إعطاء قواعد سريعة وحاسمة لتقدير ما إذا كان التقدير المنفصل أو 
المركب هو الأفضل في أي حالة محددة. وعيوب التقدير haill‏ هي أنه أكثر عرضة 
للانحياز عندما تكون العيّنات صغيرة ضمن كل طبقة بمفردهاء Oly‏ الإسهام الأكبر 


۲۹٤‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


WLM ela‏ ف معاملات الانحدار. وعيب التقدير المركب هو أن 


في تباينه Jb‏ من 1 
المجتمع من طبقة إلى أخرى . 


تباينه يتضخم إذا اختلفت معاملات الانحدار في 


وإذا كنا على ثقة بأن الانحدارات خطية وبدت المقادير ,8 وكأنها تبقى نفسها 
تقريبًا في جميع الطبقات, فالافضلية ينبغى أن تكون للتقدير المركب. أما إذا بدا أن 
الانحدارات خطية (بحيث ينقد خط (haw stl‏ إلا أن المقادير ,8 تختلف 
Bree‏ ملحوظًا من طبقة إلى poy os ol‏ بالتقدير المنفصل . وفي حال وجود بعض 
الانحناء في الانحدار بينا نستخدم تقدير انحدار خطي», فمن المحتمل أن يكون 
التقدير المركب أكثر ULE‏ هذا مالم تكن العيّنات كبيرة في جميع الطبقات . 


وكان ميكي Mickey‏ )1959( < وويليام William‏ )1963( قد ابتكرا مقدرات 
الانحدار غير المنحازة إلا أنها لم جرب على نطاق واسع بعد. وقد وجد Rao‏ )1969( أن 
مقدّر Mickey‏ متخلف عادة عن das‏ الانحدار والمقدّر النسبة المعتادين في مجتمعات 
فعلية . ويمكن Laut‏ اتباع اسلوب مدية الجيب. ففي حالة =۸ ليكن Jani‏ تقدير 
الانحدار المعتاد. محسوبًا من العيّنة بعد أن نحذف منها الفئة ز(ع,...,1,2=) . فعندئذ 
يكون تقدير مدية الجيب من الشكل : 


Yaro = ip -(g-1)(5 Vin) / (7.62) 


تمارين 
(\-V)‏ يقوم مزارع متمرس بتقدير وزن الدراق ,×بالعين المجردة في كل شجرة 
من بستان يحوي N=200‏ شجرة. ويجد أن الوزن الكلي التقديري هو X=11600‏ ليبرة . 
وقد التقط الدراق ووزن في عينة عشوائية بسيطة من عشر شجرات. وكانت النتائج كا 
يلي : 


مقدرات الانحدار 146 


رقم الشجرة 
س 
Total‏ 10 9 8 7 6 و 4 123 


543 53 71 57 39 45 67 هو 50 42 61 y,‏ الوزن الفعلي 
569 58 76 58 44 48 67 60 52 47 59 + الوزن المقدّر 


وكتقدير للوزن الفعلي الإجمالي deb oY‏ 
[(- 7) + 6 ]لم - لآ 

احسب التقدير وأوجد collar‏ المعياري . 

Lady حسوية من العيّنة.‎ b هل يبدو لك أن تقدير الانحدار الخطي. مع‎ (Y-Y) 

يقة المربعات الدنيا سيعطي تقديرًا أكثر دقة في (7.1) ؟ 

oy (YY)‏ بياث العيتة في الجدول )١1-5(‏ من الفصل السابق احسب تقدير 
الانحدار لمجموع عدد السكان عام 0 في ال 196 مدينة كبرى . أوجد الخطأ المعياري 
التقريبي لهذا التقدير وقارن دقته مع دقة التقدير النسبة . 

(EY)‏ في التمرين (Y-Y)‏ أوجد تقدير العدد الإجمالي للسكان وخطأه المعياري 
إذا أخذنا م مساويًا للواحد. 

(0-Y)‏ في المجتمع التالي حيث N=5‏ تحقق من (ا) أن انحدار dey‏ × خطي 
و(ب) أن تقدير الانحدار الخطي غير منحاز في ole‏ عشوائية بسيطة حجمها 
۸-3 والأزواج (د,نر) هي » )12,3( ,)8,3( ,)8,2( )5,0( ,)3.0( . 

(LY)‏ العلاقة بين قياس تقريبي × » قمنا به في كل وحدة» وبين القياس 
الصحيح Gy‏ الوحدة» معطاة بالمعادلة 


x=ytetd 


حيث d‏ انحياز ثابت heey‏ القياس الذي لا يرتبط ب روله متوسط يساوى Ad‏ 
وتباين في مجتمع نفرضه لا gle‏ . في حالة ole‏ عشوائية بسيطة حجم كل 
منها n‏ قارن تبايني (I):‏ تقديرالفرق EX-‏ للمتوسط Y‏ و(ب) تقدير الانحدار 
الخطى مستخدما قيمة b‏ التي تجعل التباين أصغريًا . (قد تعتمد التباينات على .ی )» 


و" تقنية المعاينة الاحصائية 


ist (Y-Y)‏ كل الحالات الممكنةء قارن متوسطي مربعات الخطاً لتقديري 
الانحدار السا والمركب للمجموع Y ISN‏ للمجتمع التالي ر » وذلك عندما 
نسحب عيّنات عشوائية بسيطة حجمها 2 من كل طبقة . ومن أجل كل تقدير كم تكون 
مساهمة انحيازه في متوسط مربعات Ped!‏ 





1 طبقة‎ 2 ce | 
Tii Yii Zy Vet 
4 0 5 7 
1 3 6 12 
0 5 8 13 





استخدم تقديرات المربعات الدنيا المعتادة للمقادير ,6 . ,طو ء'8 المذكورة في الفقرة 
.)1١-90(‏ 

(۸-۷) في المجتمع المذكور في التمرين AVN)‏ بين أنه إذا أمكن استخدام 
B‏ المشلى المحددة سلفاني كل حالة»فعندئذ ,4.43 > VOL.) = 4.39, V Fie)‏ وكلا التقديرين, 
بالطبع. غير منحاز. ظ 

(A-V)‏ بالطريقة نفسها قارن متوسطي مربعات الخطأ للمقدّرين النسبة المنفصل 
والمركب في المجتمع المذكور في التمرين (۷-۷). les‏ أن النسبة YIX‏ تساوي 
8317-7 في الطبقة الأو لى و 23/19=1.68 في الطبقة الثانية, فستقترح نظرية oli!‏ 
الكبيرة إمكانية تفوق ,ملأ على ل . إلا أنك ستجد في هذه العيّنات الصغيرة جدًا أن 
متوسط مريعات gel Ta‏ من أجل belts «Fe‏ لا يعود ل sl Jesl‏ كليس 
لے وا انحياز يذكر. وكخلاف آخر مع نظرية العينات الكبيرة ستجد أن 
متوسطي مربعات الخطأ لكل Face‏ دم أصغر من متوسطي مربعات الحا 
لتقديري الانحدار الموافقين. l‏ 


FD gw 


المعاينة النمطية 


(\-A)‏ وصف 
هذه الطريقة في المعاينة مختلفة» من النظرة الأولى. اختلافا Ue‏ عن المعاينة 

العشوائية البسيطة. لنفرض أننا رقمنا الوحدات ال /7 في المجتمع. بترتيب ماء 

من 1 إلى × . فلاختيار عينة من ”من الوحدات نأخذ وحدة من الوحدات ال غ» الأولى 

رة عشوائية. ثم نختار بعدها بصورة نمطية مرتبة ة الوحدة ال »من كل »من 

الات التالية. Jes‏ إذا كان 6-15 وكانت الوحدة الأولى المسحوبة هى ذات 

الرقم 3 فإن الوحدات التالية في العينة تكون ذوات الأرقام 28 « 43 و 58 i‏ 

واختيار الوحدة الأولى out‏ كامل العيّنة . وسيدعى هذا النوع من العيّنة EIL‏ النمطية 
كل ۸ وحدة . 


والميزات الظاهرة هذه الطريقة فوق المعاينة العشوائية البسيطة هي كا يلي : 

-١‏ سحب العيّنة We, chet‏ ما يكون من الأسهل تنفيذ عملية السحب بدون 
أخطاء . وهذه الميزة ة أهميتها عندما يتم السحب في الميدان . وقد يوجد توفير كبير في 
الوقت حتى عندما يتم السحب في مكتب. وعلى سبيل (SLM‏ إذا كانت 
الوحدات موصوفة على بطاقات ها جيعها التجم نفسه وواقعة في جرار gla W‏ 
فيمكن» وعلى طول البطاقات TIERT‏ سحب بطاقة بعد كل بوصة Lady Wis‏ 
للقياس بمسطرة مدرجة. وهذه العملية سريعة بينها يمكن أن تكون المعاينة 
العشوائية البسيطة بطيئة. وبالطبع of‏ هذه الطريقة تبتعد SG‏ عن القاعدة 
الدقيقة «كل k‏ وحدة» . 


YAV 


eee pees 


Y4A‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


۲ - بالبداهة» يبدومن المرجح أن تكون المعاينة النمطية أكثر دقة من المعاينة العشوائية 
البسيطة . وفي الحقيقة فإنها تقسم المجتمع طبقيًا إلى من الطبقات التي تتالف 
من الوحدات الغ الأولىء الوحدات ال« التي تليهاء وهكذا. ولذلك يمكننا 
أن نتوقع كون العينة النمطية في حوالي دقة العيّنة العشوائية الطبقية الموافقة 
نفسهاء مع وحدة واحدة من كل طبقة . والفرق هو أنه في حالة العينة النمطية تقع 
كل الوحدات في الموضع النسبي نفسه في الطبقة . بينا يتحدد الموضع ضمن كل 
طبقة بصورة منفصلة وعشوائية في المعاينة العشوائية الطبقية (انظر الشكل NA‏ 
وتنتشر العيّنة النمطية بعدالة أكثر فوق المجتمع» وهذه الحقيقة تجعل المعاينة 
النمطية أحيانًا أكثر دقة بكثير من المعاينة العشوائية الطبقية . 


x= 2 عنة نمطبية‎ o= عشوائيه طبقية‎ dus 
ووو ا ا و ا ولوچا‎ 
2k 3k 4k 5k 6k 
رقم الوحدة‎ 


شكل (۸ - )١‏ المعاينة النمطية والمعاينة العشوائية الطبقية 


جدول (۸ - )١‏ العيّنات النمطية الممكنة من أجل k=5,N=23‏ 
رقم العينة النمطية 
I II IH IV ۷‏ 


1 2 3 4 5 

6 7 8 9 10 
11 12 13 14 15 
16 17 18 19 20 
21 22 23 


وأحد الأشكال الأخرى للمعاينة النمطية هو أن نختار كل وحدة عند أو قرب 
مركز الطبقة . أي بدلا من أن fas‏ المتوالية بعدد نختاره عشواثيًا بين 1 و4 نأخذ نقطة 
البداية 4+1(/2) إذا كان k‏ فرديّاء وإما ۸/2 أو 4+2(/2) إذا كان Č >j k‏ 
Madow‏ )1953( < وينقل هذا الإجراء فكرة المعاينة النمطية إلى خاتمتها المنطقية. وإذا 
أمكن اعتبار llay,‏ مستمرة في متغير مستمر ¡ » فهناك ما يدعو للتوقع بأن هذه العينة 


المعاينة النمطيّة 144 
المتموضعة مركزيًا ستكون Bo pst‏ من العينة التي تتموضع عشوائيًا. والقليل من 
التحرّيات التي تناولت مجتمعات فعلية تدعم هذا الرأي. بالرغم من أن العيّنات 
المتموضعة مركزيًا تنزع الى أن تسلك سلوكا شاذاء وسنقصر انتباهنا هنا على العيّنات 
الى تتضمن عضرا عشوائيا Le‏ 


وبا أن N‏ ليست» بصورة عامة. من مضاعفات k‏ فيمكن أن تختلف العينات 
النمطية من المجتمع المنتهي نفسه بوحدة واحدة من حيث حجمها. وهكذا فإنه في 
حالة N=23‏ ,6-5 تكون أعداد الوحدات في العيّنات النمطية الخمس كا هو مبين في 
الجدول (8 .)١-‏ والعينات الشلاث الأولى حجمها 5=" . n=4 lee‏ في العينتين 
الأخيرتين. وهذه الحقيقة تسبب خالا في نظرية المعاينة النمطيةء ومن المحتمل أن 
يكون هذا الخلل مهملا إذا تجاوز n‏ الخمسين, وسنتجاهله عند تقديم النظرية توخيًا 
للبساطة. ومن المرجّح ألا يكون الخلل كبيراً حتى عندما يكون n‏ صغيراً . 


وقد اقترح Lahiri‏ )1952( (انظر Murthy‏ ,1967 . ص139 ) طريقة أخرى تزودنا 
بحجم عينة ثابت» ومتوسط عينة غير منحازء في الوقت نفسه. لنعتير الوحدات 
ال ۸ وكأنها مرتبة على حيط دائرة وليكن OY k‏ العدد الصحيح الأقرب ل Nin‏ . لنختر 
عددًا عشوائيًا بين 1 و/8 . ثم لنأخذ الوحدة ال »من كل » من الوحدات التاليةء 
ماضين lide‏ على طول عيط الدائرة حتى يتم اختيار الوحدات ال » التي نريدها. 
ولنفرض أننا نريد 5- حيث N=23‏ فعندئذ 2-5 » وإذا كان العدد العشوائى 19 نأخذ 
الوحدات 6,1,19 ,16,11 . ومن السهل التحقق أن لكل وحدة في 15 الطريقة 
الاحتال نفسه E‏ أن تكون هي الوحدة المختارة. وإذا كان ۸-4 هو الحجم المرغوب 
حيث N=23‏ فإننا نأخذ k=6‏ . 

A)‏ - ۲) الصلة بالمعاينة العنقودية 

هناك طريقة أخرى للنظر إلى المعاينة النمطية فمع N=nk‏ تبِين أعمدة الجدول 
(Y-A)‏ العيّنات النمطية الممكنة. ويتضح من هذا الجدول أن المجتمع 5 قُسم 
إلى » من وحدات المعاينة الكبيرة. وكل منها تحوي ” من الوحدات الأصلية. وعملية 


لمسسسس سي سسسب سس سس سس 





pe‏ تقنية المعاينة الإحصائية 

اختيار عينة نمطية متموضعة Giske‏ هو مجرد اختيار واحدة من وحدات المعاينة الكبيرة 
هذه بصورة عشوائية . وهكذا op‏ المعاينة النمطية تؤدي أساسًا إلى اختيار وحدة معاينة 
مركبة لتشكل بمفردها مجمل العيّنة. والعيّنة النمطية هي عينة عشوائية بسيطة تتضمن 
وحدة عنقودية واحدة من مجتمع يتضمن »من الوحدات العنقودية . 


جدول (Y - A)‏ إنشاء »من العينات النمطية 


رقم العينة 





Ya Vi Yk‏ دلا 

Yee) Yeas Visi You 

V(n-1)k+1 V(n-1)k+38 Y(n-1)k+i Ynk 
المتوسطات‎ 0 Ys 1 Ük 


(Y-A) ,‏ تباین تقدير متوسط 

قد طورت عدة صيغ تتعلق بتباين Vy‏ > متوسط عينة نمطية . والصيغ الثلاث 
المعطاة أدناه تنطبق على أي نوع من المعاينة العنقودية يحوي فيها كل من العناقيد 
aren‏ وتتألف العينة من عنقود واحد . de‏ هذه SVG‏ نفترض أن _N=nk‏ 

وإذا كان e Nenk‏ فمن السهل التحقق من أن ,ر هو تقدير غير منحاز ل ۲ من 
أجل عينة نمطية عشوائية التموضع . 

وفي التحليل التالي يدل الرمز Jey,‏ العنصر من العيّنة النمطية فى 
حيث #,...,1-1,2 e‏ 4-1,2,...,6 . ونرمز لمتوسط العيّنة ب ير . 


نظرية =A)‏ \( 
تباين متوسط العينة النمطية هو: 


_, N-1,, k(n-1) 
Vin) = At 527-52 si, (8.1) 
حيث‎ 


i g 
So, — 52 


المعاينة النمطية ۳۰۱ 


هو التباين led‏ بين الوحدات التي تقع ضمن العينة النمطية نفسها. ونشكل مقام هذا 
التباينء (nl)‏ » وفقا للقواعد المعتادة في تحليل التباين: تسهم كل من العينات 
ال ۸ ب )1-1( درجة من الحرية في مجموع المربعات الموجود في البسط . 


برهان 
بالاستناد إلى المطابقة المعتادة في تحليل التباين لدينا : 
(N- Ds? =Z 2 Oy- Y)’‏ 
(yy - j)?‏ سر = =n} (Yi.‏ 


ولكن تباين ,نر هو بالتعريف» 


k -_ 
Win=z È -P 
ii ومنه»‎ 
(N- 2و(1‎ = nkV(j,,) + k(n - 1)S?,, )8.2( 
. وهو المطلوب‎ 


يكون متوسط عيّنة نمطية أكثر دقة من متوسط عيّنة عشوائية بسيطة إذا وفقط إذا 
کان» 
ا ا 
برهان 
_N-nS?‏ 
N n‏ 





Vi) 
إذا وفقط إذا كان»‎ VO )<VO) ومن المعادلة )8.1( نجد أن‎ 


N-n S? 


N=1 ¢2_k(n—1) 
N n 


2 
N N کوک‎ 


(8.3) 


١ 


۳۰۲ تقنية المعاينة الاحصائية 
أي I}‏ كان» 

ze 2 N- 
kin- 1)S2y>(N-1-$—*) $2 = kin- ps (8.4) 


odas‏ النتيجة المهمة التي تنطبق على المعاينة العنقودية. بصورة عامة. تفيد بأن 
المعاينة النمطية أكثر دقة من المعاينة العشوائية البسيطة. إذا كان التباين ضمن العيّنات 
النمطية أكبر من تباين المجتمع ككل . وتكون المعاينة النمطية دقيقة عندما تكون 
الوحدات ضمن العيّنة نفسها غير متجانسة. وغير دقيقة عندما تكون متجانسة. ظ 
والنتيجة واضحة بالبداهة . وإذا كان هناك القليل من التغير ضمن عينة نمطية بالنسبة | 
للمتغير المدروس في المجتمع. OB‏ الوحدات المتتالية في العينة تكرر, إلى حد كبر أو | 
صغير, المعلومات نفسها. 

وتعطي النظرية IKE (Y= A)‏ آخر للتباين : 


نظرية (v= A)‏ 
vo) = (SS) Heed (8.5)‏ 
حيث ,م معامل الارتباط بين أزواج من الوحدات الموجودة في العيّنة النمطية 
نفسها. ونعرفه على الشكل» 
E(yy— YOu : Y) (8.6)‏ 





m= E(yy— Y) 


يث الط هو المتوسط فوق جميع ال kn(n-1)/2‏ من الأزواج المتميزة . 
والمقام هو المتوسط فوق جميع القيم ال ل Ly,‏ وبا أن المقام هو (N-1)S?‏ 
فنجدى 
Dou”) (8.7)‏ -ين FT‏ 2 

Pw“ —1)(N- DS} 2, 5 Ou l 
برهان‎ 

k 55 : 
(رتز)/ا 2م‎ > 5 E Oi 0 


52 Eb 


°۳ النمطية‎ ishli 


ويجموع الحدود المربعة هو مجموع مربعات الانحرافات عن ۲ ٠‏ أي أنه 
يساوي (N-1)S?‏ . وهذا يعطى 6 


nk (ررتز)/ا‎ =(N—1)S?+2 rE (yy ¬ ¥(yu— Y) )8.8( 
=(N—1)S?+(n—-1)(N—1)S?p, (8.9) 

S?(N-1 es 

Vin) = (St + a-p] (8.10) 


وهذا Sey‏ أن الارتباط الإيجابي بين وحدات العيّنة نفسها يضخم تباين متوسط 
العيّنة . وقد يكون حتى لارتباط إيجابي صغير تأثير كبير بسبب العامل (7-1) . 

وتعبر النظريتان السابقتان عن VEn)‏ بدلالة 52 . وبالتالي تربطانه ADL‏ 
الموافق لعيّنة عشوائية بسيطة . وتوجد نظرية مشابهة للنظرية (۲-۸) تعبرعن VF)‏ 
بدلالة التباين الموافق لعيّنة عشوائية طبقية تتألف فيها الطبقات من الوحدات 
ال الأولى» الوحدات الغ التى تليهاء وهكذا. وفي رموزنا يشير الدليل Bi‏ 
إلى الطبقة . وسنكتب متوسط الطبقة على الشكل Ly,‏ 





(Y-A) نظرية‎ 
2 = 
vo) = م + ]تح )عست‎ - Down] (8.11) 
n k 
2 _ ey 
Sau n (kD سر‎ O y,) (8.12) 


وهو التباين بين الوحدات الواقعة في الطبقة نفسها. ونستخدم المقام OY (Ket)‏ كلا 
من الطبقات ال ٣‏ تسهم ب (۸-1) درجة من الحرية. وبالاضافة إلى ذلك cop‏ 


E (yi SY Yin =F) 
wst = = 8. 3 
8 E(yy-¥,) E) 


reg‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


allay‏ الكبية هى filer‏ الارتباط بين انحرافات أزواج من المفردات» موجودة ضصمن 
ا لوحن ( E s‏ 
عد =k nag‏ ون 


والبرهان مشابه لما رأيناه في النظرية (YA)‏ 


للعيّنة النمطية نفس دقة العيّنة العشوائية الطبقية الموافقة. بوحدة واحدة صمن 
كل طبقة. إذا كان .0= lias py‏ ناتج عن كون|( )ا في هذا النوع من العينات 


العشوائية الطبقية (نظرية (Yo‏ نتيجة (Y‏ مساو ل 





_ 2 
ai = اك‎ )8.15( 


VO.) = ) 


وهناك علاقات أخرى حول VO)‏ »| مناسبة لمجتمع ذاتي الترابط. طورها 
W.G. madow‏ و L.H. Madow‏ (1944) اللذين قاما بالدراسة النظرية الأولى لدقة 
المعايئة النمطية. 


مثال 

يتعلق البيان الإحصائي في الجدول (Y-A)‏ بمجتمع اصطناعي صغير يُفصح 
عن اتجاه dele‏ بثبات تقريبًا. لدينا N=40‏ ,4-10 ,7-4 . ويمثل كل عمود عينة 
نمطية ‏ والصفوف هي الطبقات . ويوضح المثال حالة التي يكون فيها الارتباط ضمن 
العيّنة Ale]‏ فعلى سبيل المثال. يقع كل من الأعداد الأربعة 6,0 ,18 و 26 في العينة 
الأولى تحت متوسط الطبقة التي ينتمي إليها العدد. ويبقى هذا صحيحًا في العيّنات 
النمطية الخمس الأولى. مع قليل من الاستثناءات وفي العيّنات الخمس الآخيرة يبقى 
الانحراف عن متوسط الطبقة إيجابيًا في معظم الحالات . وهكذا تكون الحدود الجدائية 
في .م موجبة في معظمها. ومن النظرية (۸ - 1( تتوقع أن تكون المعاينة النمطية أقل 
دقة من المعاينة العشوائية الطبقية مع وحدة واحدة من كل طبقة . 


المعاينة النمطية Y'o‏ 
e?‏ التباين Va)‏ مباشرة من مجاميع العيّنات النمطية على الشكل» 
2 کڈ V(_)= 1 =l‏ 
لا Vn) = V» =e RH‏ 


(727)? 
1 


1 
11.63 -| مدن نذا ?)58( +5092( | - 


160 


جدول (Y-A)‏ بيان إحصائي ل 10 ole‏ نمطية حيث N=kn=40,n=4‏ 








متوسط الأرقام المسلسلة للعيّنات النمطية 

الطبقة 10 9 8 7 6 5 4 3 2 ١‏ الطبقة 
OL 1 2 5 42 5 E 4.1‏ 1 
12.2 17 16 16 15 12 13 10 9 8 6 1 
23.3 77 29 28 25 23 24 20 20 19 18 الآ 
IV 26 30 31 31 33 32 35 37 38 38 33.1‏ 
72.7 88 91 88 82 71 75 63 61 58 50 المجاميع 





وفي معاينة عشوائية بسيطة أو معاينة طبقية نحتاج إلى تحليل تباين المجتمع إلى 
«ما بين الصفوف» و «ما ضمن الصفوف» . وهذا مبين في الجدول A)‏ - £( . ومنه تكون 
تباينات تقديرات المتوسطات مستخدمين عينات عشوائية بسيطة olies‏ عشوائية Lab‏ 








كا يلي : 
جدول JAE (t-A)‏ التباين 
متوسط CF‏ درجات 
المربعات المربعات الحرية 
63 3 ما بين الصفوف (الطبقات) 
بك = 13.49 485.5 36 ما ضمن الطبقات 
S$?‏ = 136.25 5313.8 39 الملجموع 
5 9 ف عن 8 
N/n 104 06‏ ( = 
V (1r) 5 BO.‏ 
N/n 10 4 ~‏ 5 





rey‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


وكلتا المعاينتين العشوائية الطبقية والنمطية أكثر فعالية بكثير من المعاينة العشوائية 
البسيطة. ولكن المعاينة النمطية. كا هو منتظر» pl‏ دقة من المعاينة العشوائية 
الطبقية . 

Goes‏ الجدول (0A)‏ المعلومات الإحصائية نفسهاء مع عكس ترتيب 
الملاحظات في الطبقتين الثانية والرابعة. وتأثر ذلك هو جعل ,م سالباء لأنه يجعل 
معظم الحدود الحداثية بين الانحرافات عن متوسطات الطبقات سالبة وذلك من أجل 
أزواج من الملاحظات واقعة في lat‏ النمطية نفسها. وفي ESI‏ النمطية الأولى» 
Je‏ تصبح الانحرافات عن متوسطات الطبقات oY‏ ىا يلي : 4.1-,5.3,4.8-,4.9 . 
ومن بين الجداءات الستة لأزواج الانحرافات نجد أن أربعة منها سالبة. وعلى وجه 
التقريب تنطبق الحالة نفسها في كل عينة نمطية . 


جدول A)‏ - ه) البيان الإحصائي ني الجدول (Y-A)‏ مع عكس الترتيب فى الطبقتين 11 و IV‏ 





متوسط| أرقام التسلسل للعيئة النمطية aki‏ 
الطبقة st‏ 8 95 6 8 4ك FF‏ 23 ا لطبقة 
I 0 1 1 2 5 4 77 8 6 4.1‏ 
I1 17 16 16 15 12 13 10 9 8 6 12.2‏ 
IHI 18 19 20 20 24 23 25 28 29 27 23.3‏ 
IV 38 38 37 35 32 33 31 31 30 26 33.1‏ 
1217 65 75 75 73 73 73 72 74 74 73 الملجموع 


وهذا التغير لا يؤثر في Vian‏ إو . وتؤدي في حالة المعاينة النمطية إلى زيادة مثيرة 
في الدقة» |S‏ سنرى عند مقارنة مجاميع العينات النمطية في كل من الحدولين (8 - ه) 
و(۸ - "). ولدينا COV‏ 
?)727( 
10 


V - 03+ 4+. ..+)65(2- ]=0.46 


= 160 

ومن الممكن أحيانا استغلال هذه النتيجة بترقيم الوحدات بحيث تُحدث ارتباطًا 
سلبيًا ضمن الطبقات» ومن المطلوب توافر معرفة دقيقة بالا تجاهات ضمن المجتمع . 
وعلى أي حال. وكا سنرى bed‏ بعد» Op‏ حالة في الجدول (0A)‏ هى حالة يصعُب 
معها الحصول من العينة على تقدير جيد للخطأ المعياري ل l Jey‏ 


المعاينة النمطيّة ليق 


(t-A)‏ مقارنة المعاينة 
العشوائية الطبقية بالمعاينة النمطية 

إن ما تنجزه المعاينة النمطية بالمقارنة مع المعاينة العشوائية الطبقية أو البسيطة 
يعتمد إلى حد كبير على خواص المجتمع . وتوجد مجتمعات تكون المعاينة النمطية فيها 
دقيقة LLU‏ وأخرى تكون فيها أقل Bo‏ من المعاينة العشوائية البسيطة. ومع بعض 
المجتمعات وبعض قيم ” يمكن ل Wy)‏ حتى أن يزداد عند أخذ عيّنة أكبر» وهو 
ابتعاد مدهش عن السلوك الحيد. وهكذا فإنه من الصعب إعطاء نصيحة عامة حول 
الحالات التي يوصى فيها بالمعايئة النمطية. ومعرفة بنية المجتمع ضرورية من أجل 
الاستخدام الأكثر فعالية „U‏ 

وقد اتبع خطان من البحث في هذه ULN‏ أحدهما هو مقارنة أنواع مختلفة من 
المعاينة في ose‏ اصطناعية يكون فيها «ردالة بسيطة في : . والآخر هو أن نقوم 
بالمقارنة في clare JE‏ واقعية. ونقدم بعض النتائج الرئيسة في الفقرات القادمة . 


A)‏ ه) مجتمعات ذات ترتيب «عشوائي» 

نُستخدم المعاينة النمطية أحيانًاء لسهولتهاء في مجتمعات يكون ترقيم الوحدات 
فيها عشوائيًا She‏ ويكون الأمر كذلك عند معاينة مجموعة بطاقات مرتبة أبجديا وفقا 
لأسماء الكنية. إذا لم يكن للمفردة التي نقيسها ul‏ علاقة بكنية الشخص . وسوف لا 
يوجد عندئذ أي اتجاه أو تقسيم إلى طبقات في gasy,‏ نمضي على طول هذه البطاقات» 
iS‏ لا يوجد أي ارتباط بين القيم المتجاورة . 

ds‏ هذه ULI‏ يمكن أن نتوقع نوعًا من التكافؤ بين المعاينة النمطية والمعاينة 
العشوائية البسيطةء وأن يكون لما التباين نفسه. وليس هذا صحيحًا بالضبط في أي 
مجتمع منته بمفرده مع قيم معطاة ل ck yn‏ باعتبار أن ,ريما المبني على k‏ من درجات 
الحرية cha‏ سيكون غريب الأطوار عندما يكون k‏ صغيرا» ويمكن أن يتمخض عن 
قيمة أكبر أو أصغر من Slay Vun‏ نتيجتان تبينان أن التباينين هماء في المتوسطء 
ناويات 





Y'A‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


نظرية )٤ =A)‏ 
لنعتبر كل ال !× من المجتمعات UKI‏ من التباديل ال ١!‏ لأي مجموعة من 


الأعداد bul isb syy, — Yy‏ فوق هذه المجتمعات المنتهية نجد : 
E(V,,) = Vran (8.16)‏ 
ونلاحظ أن AV‏ نفسه في جميع التباديل . 

وهذه النتيجة التى برهنها W.G. Madow‏ و L.H. Madow‏ )1944( < تبين أنه إذا 
أمكن اعتبار ترتيب المفردات في مجتمع معين منته وكأنه مسحوب عشوائيا من التباديل 
NII‏ » فعندئذ تكون المعاينة النمطية مكافئة, في المتوسطء للمعاينة العشوائية 
البسيطة . 

والطريقة الثانية هي أن نعتبر المجتمع المنتهي als,‏ مسحوب عشوائيًا من مجتمع 
لانہائی فوقي له خواص معينة . والخاصة التي بُرهنت لا تنطبق على أي مجتمع منته 
بمفرده (ونعني على أي مجموعة محددة من القيم ...رلو (V,‏ ولكنها تنطبق على متوسط 
كل المجتمعات المنتهية التي يمكن سحبها من المجتمع اللانهائي . 

ويرمز E‏ لعملية أخذ المتوسط فوق جميع المجتمعات المنتهية التي يمكن سحبها 
من هذا المجتمع الفوقي . 


نظرية (8 - (e‏ 
إذا كانت المتغيرات y (i=1,2,...,N)‏ مسحوبة عشوائيًا من مجتمع فوقي فيه : 
Sly, -p)? =o?‏ ,زرخ )0 - (سر- ربز)( سم - )5 Ey=m‏ 
فعندئذ» 
EV, = EV ran‏ 
والشروط الحاسمة هي أن يكون لجميع المقادير ,«المتوسط مر نفسه أي عدم وجود أي 
اتجاهء وألا يوجد ارتباط خطي بين القيمتين ,لاو ,لافي نقطتين مختلفتين . ويمكن أن يتغير 
التباين 2 من نقطة إلى أخرى في السلسلة . 


المعاينة النمطية ۳۰۹ 





برهان 

2 

eee Y) 
Nn N-I والآن‎ 


Ê رو‎ P= Eloa- - "لس‎ 
i=l i= 
= $ orp? - )ل‎ =? 
i=l 


: مرتبطین» فلدينا‎ (iy, sy, أن‎ ley 





7 2 1 نذا‎ 2 
€(Y—-p) =i Lo; (8.17) 
i=l 
c ومنه‎ 
N-n (WN Xo? 
tian lat fat nbd 
~ Nn(N—1) Lor N? ene) 
«gar وهذا‎ 
aan N 
EV. a Zor )8.19( 


لنلتفت إلى Vy‏ ولنرمز ب ,۷ لمتوسط العينة النمطية ال » . ففي أي جتمع 


1 k 
عدي‎ u (8.20) 
FE (8.21) 


وبالاستناد إلى نظرية تباين متوسط عيّنة غير مرتبطة من مجتمع لا نهائي نجد» 


)8.22( 











wee لآ‎ ote 
Nîn jo 7) 7 E Vran (8.23) 


Pie‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


ot (1-A)‏ ذات lEI‏ خطي 
إذا تالف المجتمع من اتجاه خطي فقط. كما هو موضح في الشكل (T-A)‏ 
فمن السهلء إلى حد ماء أن نخمن طبيعة النتائج . ويبدو من هن الشكل PAS (8 ~ A)‏ 
al‏ كله مود لاو ,۷(بوحدة واحدة من كل طبقة) سيكون أصغر من ,۷ . وفضلا عن 
ذلك سيكون STV,‏ من ,/اذلك لأنه إذا كانت ELJI‏ النمطية منخفضة جدًا في إحدى 
الطبقات فإنها ستكون منخفضة ذا ايشا في جميع الطبقات. بين تقدم المعاينة 
العشوائية الطبقية فرصة لإلغاء أخطاء ما ضمن الطبقة . 


Jı 


عينة نمطية = x‏ 
ie‏ عشوائية طبقية om‏ 





شكل (Y-A)‏ المعاينة ال لنمطية من مجتمع ذي El‏ خطى 
ولدراسة التأثيرات رياضيًا يمكن أن نفترض أن =i‏ روعندئذ لدينا : 
N _N(N+1) N > N(N+1)(2N+1)‏ 
م > vi 2 lh RE,‏ ج جي 
i=] 6‏ 
وتباين المجتمع 57 معطى SL‏ 
y?—NY”‏ 5( لے 
) و 5 


pana NOI] „MND (8.24)‏ 1 
12 4 6 
وهكذا OP‏ تباين متوسط عينة عشوائية بسيطة هى 


د HN U a‏ عست 


المعاينة النمطية PAA‏ 


ولإيجاد التباين ضمن الطبقات S‏ نحتاج فقط لوضع k‏ بدلا من GN‏ (8.24) وهذا 
يعطي : 


=— ETD _ KI) (8.26) 
“No n nk 12n 12n 


وفي المعاينة النمطية يتجاوز متوسط العينة الثانية متوسط العيّنة الأولى بمقدار 1 » بينا 
يتجاوز متوسط الثالثة ذلك المتعلق بالثانية بمقدار 1 3 وهلم PA‏ . وهكذا فإنه يمكن 
استبدال الأعداد 1,2,...,6 بالمتوسطات Y,‏ . ومنهء وبتطبيق (8.24) من جديد» نجل : 


Se _ وت‎ kik =i 
2G. Y) Bi 12 
6 وهذا يعطى‎ 


Vy =F ترط - يت‎ KI (8.27) 


ونستنتج من العلاقات )8.25( « )8.26( » )8.27( کا هو منتظر: 


k?-1 k?-1 (k —1)(N+1) 
Ve, = Yo= a =, = 


s 8.28 
12 ig 12 ١ ) 


وتحصل المساواة فقط عندما 7-1 » وسواء أكنا نظن بوجود اتجاه خطى أم لا 
فإن العيّنة النمطية أكثر فعالية بكثير من العينة العشوائية الطبقية . 


(V-A)‏ طرق لمجتمعات ذات اتجاهات خطية 

في حال وجود اتجاه خطي يمكن تحسين أداء ا معاينة النمطية بعدة طرق . إحداها 
هي استخدام عيّنة متموضعة مركزيًا» وأخرى هي تحويل التقدير من متوسط غير مرجح 
إلى متوسط مرججح. تتلقى فيه كل العناصر الداخلية في العيينة الترجيحة 
1 (قبل القسمة على ۸ )ء ولكن العنصرين الأول والأخير يتلقيان ترجيحتين SRLS‏ 
عن ذلك. وإذا كان العدد العشوائي المسحوب بين 1 و »۸ مساويا ل : فتكون هاتان 
الترجيحتان. 
)8.29( 1 


YAY‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


وتستخدم إشارة + للعنصر الأول وإشارة - للعنصر الأخير ومن أجل أي قيمة ل ايكون 
مجموع الترجيحتين. بوضوح» مساويًا ل 2 . ويمكن للقارىء أن يتحقق من أنه إذا 
انطوى المجتمع على اتجاه خطي وكان N=nk‏ فإن متوسط العينة المرجح يعطي المتوسط 
الصحيح للمجتمع . وقد درس Yates‏ (1946) ما ينجزه تصحيحا النهاية هذين» وإليه 
Glia spe‏ التصحيحان . وقد وسع Rasy Bellhouse‏ (1975) تصحيحي Yates‏ إلى 
الحالة N=nk‏ وذلك عندما ; تسحب العيّنة النمطية lis,‏ لطريقة Lahiri‏ الدائرية (فقرة 
(NA‏ التي تضمن ثبات ” . وکا سبق sk‏ الترجيحات المختلفة عن الواحد على 
رقمي العيّنة الأول والأخير معبرا le‏ وفق التسلسل الرقمي الأصلي للمجتمع . des‏ 
«JUL hes‏ إذا كان عدد البداية العشوائى عند سحب العينة هو 19 . حيث 
n=5 » n=23‏ فوحدات العينة هى الوحدات 9 ,6 ,11 ,16 < والعنصران الأول 
والأخير هما ,"زو ,,اوتبرز rece‏ 

حالة ١‏ : ¡ صغير بحيث إن i=(n-I)KSN‏ . وعندئذ نحصل على ”من الوحدات دون 
تجاوز yy‏ . وتكون الترجيحتان للعنصر الأول )+( وللعنصر الأخير (-) هما: 


4 [2i + (n= 1)k -(N+1)] (8.30) 
2(n —1)k 


حالة ۲: /<0-1(6)-: . ليكن sted,‏ وحدات العيّنة التى نحصل عليها بعد 
تجاوز yy‏ . وهكذا يكون 4-,+ في حالة 19-: . فتكون الترجيحتان للعنصر الأول )+( 
وللعنصر الأخير (-) هما: 


n 5 
1+ [ i+ مم‎ - 1k - (+ 1)- 20%] (8.31) 


dy tall الحالتين تتلقى العناصر الداخلية في العيّنة ترجيحة 1 في جموع‎ Us ds 
. 1+)-7/18( تكون الترجيحتان الأولى والأخيرة هما‎ 0, =4, i= 19, n=k=5, N=23 حالة‎ 
. 25/18 يتلقى ي رترجيحة‎ lee 11/18 وبالتالي يتلقى ,رترجيحة‎ 


وهناك oba b‏ بديلتان تحاولان تغيير طريقة اختيار العيّنة بحيث لا يتأثر متوسط 
العينة باتجاه خطي . ومع ۸= و ”زوجي » يقترح Sethi‏ )1965( طريقة نقسم بموجبها 


المعاينة النمطية ۳1۳ 


المجتمع إلى ۸/2 طبقة حجم كل منها 2۸ e‏ ونختار وحدتين متساويتي البعد عن نهايتي 
كل طبقة . ومع عدد بداية عشوائي ؛ يكون ال ۸/2 زوجًا من الوحدات هي تلك التي 
أرقامها 

[i+2jk,2,j+1)k-i+1], j=0,1,2,...3n-1 (8.32) 

k هذا الاختيار تأثير وجود اتجاه خطي في أي طبقة تتضمن‎ Gis, 
من الوحدات. حتى ولو تغير اليل الخطي من طبقة إلى طبقة. وقد دعا‎ 
. الطريقة بطريقة المعاينة النمطية المتوازنة‎ )1967( Murthy 

وتختار الطريقة المعدّلة ل Singh‏ واخرين (1968) Lely if‏ من الوحدات المتساوية 
البععد عن نهايتي المجتمع. ومع ١‏ زوجي . تكون الأزواج متساوية البعد التي تبدأ 
بالوحدة (i=1,2,...,K)i‏ ¢ وعددها At‏ 


(it+jk,(N-jk)-i+1), j=0,1,2,...3n-1 (8.33) 


وفي Ge‏ ۸ فردي يمضى الدليل ز» في هاتين الطريقتين. إلى 1-(0-1) لا في 
)8.32( و )8.33( . وتضيف الطريقة المنوازنة )8.32( pace‏ العيّنة الباقي الواقع wis‏ 
النهاية عند [i+ (n-1)k]‏ ؛ le‏ تضيف الطريقة المعدّلة العنصر [/(2)0-1+:] الواقع قرب 
الوسط . ولا يحذف تأثير الاتجاه الخطي في تز GUL‏ حالة ۸ فردي . 


وقد Bis‏ مقارنات إنجاز هاتين الطريقتين مع تصحيحات Yates‏ ومع المعاينة 
النمطية العادية في gəl‏ جتمعات فوقية تمثل CLL!‏ خطية وقطع ‏ مكافئية 
(شلجمية) وتغيرات دورية وذاتية الارتباط Bellhouse)‏ و Rao‏ ,1975 ) وذلك في قليل 
من المجتمعات الواقعية الصغيرة» من قبل هذين الباحثين ومن قبل Singh‏ (اتصال 
شخصى). وبصورة عامة » كانت الطرق الثلاث Yates)‏ المتوازنة» المعدّلة) Whee‏ في 
أدائهاء ومتفوقة على المعاينة النمطية العادية في حال وجود اتجاه خطي أو قطع ‏ مكافئي 
(شلجمي). 


والمجتمع المذكور في الجدول (۸ -۴)» على سبيل المثال» هو مجتمع ينبغي أن 
تنجز هذه الطرق فيه إنجارًا حسنا جدًا. وقد أعطت المعاينة النمطية العادية 


3 ى,ى, . والتباينات المقارنة في الطرق الأخرى (k=10,n=4‏ هي : Yates‏ « 
1.23 ؛ Sethi‏ (متوازنة). 0.46 ؛ Singh‏ (معدّلة). 0.34 . ويتفق أن تكون الطريقة 
المتوازنة هي تلك التي نحصل عليها من الجدول A)‏ 0( عندما تتبادل الطبقتان 1] 
و17 موقعيههما في الجدول (8 - ۷) . 


(A-A)‏ مجتمعات ذات تغير دوري 

إذا كان المجتمع ينطوي على EI‏ دوري. مثلاً منحنى جيبي بسيطء فتعتمد 
فعالية العينة النمطية عندئذ على قيمة » . ويمكن رؤية ذلك تصويريًا في الشكل 
(۳-۸). وي هذا التمثيل تكون الملاحظة ,رهي ارتفاع المنحني. tty‏ نقاط 
العيّنة 4 الحالة الأقل تلاؤمًا مع المعاينة النمطية» وتصمّ هذه الحالة حيثا يكون k‏ 
مساويًا لدور المنحني الجيبي أو لأحد مضاعفاته . وكل الملاحظات ضمن العينة النمطية 
تبقى نفسها T‏ مين ل تزيد دقة العينة على ملاحظة واحدة مأخوذة من المجتمع 
عشوائيًا . 


4 8 4 8 Ax B A,” 
B B B 


شكل (T= A)‏ تغير دوري 


وتقع الحالة الأكثر تلاؤما (العينة (B‏ عندما يكون » مساويًا إلى عدد فردي من 
أنصاف الدور, ولكل عينة نمطية متوسط يساوي المتوسط الحقيقي للمجتمع (ULE‏ 
باعتبار of‏ الانحرافات Hell‏ فوق وتحت الخط الأوسط تلغى بعضها بعضًا. ولذلك 
OP‏ تباين المعاينة بالنسبة للمتوسط يساوي الصفر. وللعيّنة بين هاتين الحالتين درجات 
مختلفة من الفعالية» وذلك يتوقف على العلاقة بين » وطول الموجة . 


ومن غير المرجح مواجهة مجتمعات تفصح عن منحنى جيبي GUL‏ التطبيق 
العملي . إلا أن المجتمعات ذات الاتجاه الدوري الواضح إلى حد ماء ليست أمرًا نادر 


Y\o لنمطية‎ JI المعاينة‎ 


الحدوث . وكأمثلة نسوق تدفق حركة السير. بعد tht‏ على طريق. فوق الساعات 
الأربع والعشرين من اليوم» ومبيعات حزن فوق الأيام السبعة من الأسبوع . ولتقدير 
متوسط فوق فترة دورية نجد بوضوح أنه ليس من USH‏ أن نأخذ عينة نمطية عند 
الساعة الرابعة بعد الظهر يوميًا أو كل يوم ثلاثاء . وبدلاً من ذلك نقول إن الاستراتيج 
الصحيح هو أن تتهادى العيّنة فوق المنحنى الدوريء بأن نرى مثلا في حالة مبيعات 
حزن أن كل يوم من أيام الأسبوع ممثل على قدم المساواة . 


ولبعض المجتمعات نوع من التأثير الدوري الأقل وضوحًا. ففي سلسلة من 
قوائم الأجور الأسبوعية » في قطاع صغير من مصنع. يمكن أن يرد العمال (Blo‏ وفق 
ترتيب ماء وقد تحوي بين 19 و 32اسًا كل أسبوع . وعيّنة نمطية من 1 من عشرين اسا 
فوق فترة عدة أسابيع , يمكن أن تتألف بصورة رئيسة من سجلات عامل أو سجلات 
عاملين أو Le BW‏ وبصورة WE‏ يمكن أن تحوي iie‏ نمطية من الأسماء من دليل 
مدينة العديد من أرباب الأسرء أو العديد من الأطفال. وإذا كان هناك وقت لدراسة 
البنية الدورية فيمكن عادة تصميم العيّنة النمطية بحيث نستفيد من هذه الدراسة . 
والفشل في ذلك» مع أننا نشك بوجود تأثير دوري غير معروف le‏ يجعل العينة 
العشوائية البسيطة أو الطبقية مفضلة على العينة العشوائية النمطية . 


وفي بعض المجتمعات الواقعية قد يوجد تغير شبه دوري يصعب توقعه. وقد 
وجد L.H. Madow‏ (1946) بيّنة تشير إلى هذا في مشتل من الشجيرات الصغيرة يشكل 
(reve Lace‏ إلى حد ما (N=420)‏ . وقد ناقش Finney‏ )1950( ظاهرة مشابهة بالنسبة 
لحجم الأخشاب للشريط الواحد في غابة Dehra Dun‏ » مع أن Milne‏ )1959( اقترح 
عند إعادة دراسة البيان الإحصائي أن الدورية الظاهرة قد تكون نتاجا لعملية القياس . 
وتأثير شبه الدورية أن المعاينة النمطية تؤدي ba tol‏ من أجل بعض قيم ”وأداءً واضح 
الجودة من أجل قيم أخرى. ومن غير المعروف ما إذا كان هذا التأثير SAS‏ بصورة 
متكررة. ويذكر Matern‏ )1960( أمثلة يمكن أن : تنتج فيها قوى طبيعية AM)‏ والجزر 
مشا GK (is‏ دورياء إلا أنه من أصحاب الرأي القائل بأنه م te‏ عل حالة 
واضحة في المسوح الإحصائية للغابات . 


A)‏ - 4( المجتمعات ذاتية الارتباط 

في العديد من المجتمعات الواقعية, يوجد سبب للتوقع Ob‏ ملاحظتين y, oy,‏ 
ستكونان أميل إلى التشابه. عندما تكون ؛ و زقريبتين من بعضها في السلسلةء مما لو 
كانتا بعيدتين عن بعضههما. ويحدث هذا حيثا تُنتج القوى الطبيعية Élu Cid‏ ونحن 
نمضي على طول السلسلة. dy‏ نموذج رياضي هذا التأثير يمكن أن نفترض ,رو ر 
مرتبطين Olg)‏ والارتباط lets‏ تابع فقط للمسافة التي تفصلهه e (ij)‏ ويتناقص كلما 
تزايدت هذه المسافة . ومع أن هذا النموذج مبسط أكثر من اللازم إلا أنه يمكن أن يمثل 
إحدى المقومات البارزة للعديد من المجتمعات الواقعية . 


ولكي نتقصّى ما إذا كان هذا النموذج ينطبق على مجتمع ما أم لاء يمكن حساب 
جموعة الارتباطات ,م في أزواج من المفردات تبعد عن بعضههم| بمقدار » من الوحداتء 
ونرسم هذا الارتباط بيانيا في مقابل “ . ويسمى هذا المنحني أو الدّالة التى تمثله ومصوّر 
الارتباط» . وحتى إذا كان النموذج مشروعًا. فسوف لا یگون بور bus YI‏ دالة 
sgt‏ في أي مجتمع منته. وذلك بسبب عدم الانتظام الذي تسببه الطبيعة المنتهية 
للمجتمع . وف أي مقارنة للمعاينتين النمطية والعشوائية الطبقية. تحت هذا النموذج» 
فإن عدم الانتظام هذا jot‏ اشتقاق النتائج» لاي part‏ منته بمفرده. أمرًا Une‏ 
ويمكن القيام بالمقارنة فوق متوسط سلسلة كاملة من المجتمعات المنتهية» المسحوبة 
عشوائيا من مجتمع فوقي لا ge‏ ينطبق عليه النموذج . وقد طبقنا هذه الطريقة ÓL‏ 
في النظرية (۸ - ه) وني الفقرتين (5 - ۷) و(7 - 8) . 

وهكذا فإننا نفترض أن الملاحظات (,...,1,2=) y‏ مسحوبة من مجتمع فوقي 
فيه : 
giym E-e = Ely- p) B= Pu (8.34)‏ 
حيث. 0 < رم ج pu‏ حیٹا يكون ۷> , 
وسحب مجموعة واحدة من فيم ,رمن هذا المجتمع الفوقي يخلق مجتمعًا منتهيًا واحدًا 


. N حجمهة‎ 


ونرمز لمتوسط التباين الموافق لمعاينة نمطية ب 


Thos Kopel‏ نض 
EVy = SEn- ¥)‏ 


ومن السهل أن نبين» في هذا الصف من المجتمعات. أن المعاينة العشوائية 
الطبقية متفوقة على المعاينة العشوائية البسيطة. إلا أنه لا يمكن إرساء نتيجة ile‏ حول 
المعاينة النمطية . وتوجد ضمن الصف مجتمعات فوقية تتفوق المعاينة النمطية فيها على 
المعاينة العشوائية الطبقية» ولكن توجد أيضًا مجتمعات فوقية تكون فيها ا معاينة النمطية 
متخلفة حتى عن المعاينة العشوائية البسيطة. Way‏ من أجل قيم معينة ل 6 . 


ويمكن الحصول على نظرية عامة إذا فرضنا بالإضافة إلى ذلك أن مصور 
الارتباط مقغر إلى الأعلى . 


نظرية A-A‏ 
إذا كان لدينا بالإضافة إلى الشرط )8.34( 


Ôu = Puri +py-1-2p,20 [u=2,3,..., (kn —2)] (8.35) 

فعندئذ» 

EV,, = EV,, > BV,,, (8.36) 

وذلك من أجل أي حجم للعينة» مالم يكن 0 - ,۰8 w=2,3,...,(kn-2)‏ فلدينا Shad‏ 
عن ذلك : 

EV, < EV, (8.37) 


وقد قدّم la. (1946) Cochran‏ ويوضح عرض لمخطط البرهان في حالة 
n=2‏ الدور الذي يلعبه شرط «التقعر إلى الأعلى». وفي العينة النمطية يكون pare‏ | 
الزوج lo‏ على مسافة » من الوحدات عن بعضههم|. وبالتالي. 
+o” + 200°) = 307(1 + px) )8.38(‏ تن )1 = EV(J,y)‏ 
IL Gy‏ عينة طبقية توجد » من المواقع الممكنة للوحدة المسحوبة من كل طبقة ما يؤدي 
إلى »من تراكيب المواقع . وأعداد التراكيب التي تبعد عن بعضها بمقدار 1 . 2 
؛. . .» (2۸-1) من الوحدات هي کا يلي : 





۳۱۸ تقنية المعاينة الإحصائية 


2...(k-1) k (k+1)...(2k-1) 






k? 
: مأخوذة فوق ال © تركيبًا كما يلي‎ Vu) وبالتالي يمكن كتابة القيمة المتوسطة ل‎ 


2...(k-1) k (k-1)... 1 


g? fez! 
ev.) = Z| E (2+, tou- + k(1 +p) (8.39( 
على الشكلء‎ BV ya) يمكن التعبير عن‎ WE وبصورة‎ 
قز‎ z 5 ] 
EVs) = >2 402+ 2p.) + (1 +p») (8.40) 
ومنه.‎ 
go? fez! 
EVO) -8V0 =] 3 alt eeu) | (8.41) 
OWS ولكن إذا‎ 
PusitPu-rz2p,  (u=2,3,..-) 


فمن السهل تبيان أن كل حد ضمن القوسين موجب. وهكذا يكتمل البرهان. 
وباختصار. فمتوسط المسافة هو GK‏ كل من العيّنتين النمطية والطبقية. إلا cal‏ 
وبسبب التقعر» تخسر العيّنة الطبقية من دقتها عندما تقل المسافة عن / أكثر a Sie‏ 
عندما تتجاوز المسافة k‏ . 

وبرهن Quenouille‏ )1949( أن المتباينات في النظرية (1-A)‏ تبقى صحيحة 
عندما نستغني عن شرطين من الشروط بحيث إن. 


€(y,) = Hi» Ey, - u)? > a; (8.42) 


وفي هذه SILI‏ يزداد كل من التباينات المتوسطة الثلاثة بالمقدار نفسه . 

وإلى الحد الذي يتعلق بالتطبيقات العملية فإن مصوّرات الارتباط المقعرة إلى 
الأعل كانت فد افرح من قبل عدد من الكتاب كنماذج لمجتمعات واقعية محددة . 
وقد اقترح Mackenizie‏ و Fisher‏ )1922( الدالة p =tanh(7™)‏ من أجل الارتباط بين 
المعدل الأسبوعي J sks‏ المطر في محطتين للأرصاد الجوية المسافة ٠ krz‏ » كما اقترح 
Osborne‏ )1942( الدالة Pu =e‏ في مسوح إحصائية تتعلق بالغابات وا استخدام 


المعاينة النمطيّة ۳1۹ 


الأرض» واقترح Wold‏ )1938( الدالّة !/(:-)-رم في بعض أنواع السلاسل الزمنية 
الاقتصادية . 
)٠١ - ۸(‏ مجتمعات من الطبيعة 

جرت تحرّيات تناولت مجتمعات متنوعة من الطبيعة. والبيان الإحصائي 
موصوف في الجدول (5-8). والدراسات الثلاث الأولى مأخوذة من خرائط . ويتألف 
المجتمع , في الدراسة الأولى» من 288 قراءة للارتفاع عن سطح البحر في مواقع متتالية 
تبعد عن بعضههما مسافة 0.1 ميل» وذلك في منطقة متموجة . والبيان الإحصائي في 
الدراستين التاليتين» هو الكسر من أطوال الخطوط المرسومة على خريطة 


جدول (1-A)‏ مجتمعات من الطبيعة اسنُخدمت في دراسات تتعلق بالمعايئة النمطية 





نوع البيان الإإحصائي N‏ ال مرجع 
الارتفاع عن سطح البحر مقروء في مواقع تبعد عن بعضهه| 0٠1‏ ميل على خريطة مساحة 288 ,)1948( Yates‏ 
عكرية. 13 table‏ 
النسبة (l) LW di‏ أرض مزروعة؛ (ب) مكسوة بالشجيرات» (ج) Osborne (1942) ٠ ES‏ 
بالعشب» )2( مكسوة بالغابات . وذلك على خطرط متوازية مرسومة على خريطة (Cover-type)‏ 
النسبة المثوية للمساحة المغطاة بشجر (Douglas Fir) Syl)‏ على خطوط متوازية مرسومة على 
خريطة Osborne (1942) 5 . (Cover-type)‏ 
درجة حرارة Ud‏ )12 بوصة تحت العشب) على مدى 192 يومًا على التتالي. 192 )1948( Yates‏ 
درجة حرارة التربة (4 بوصات تحت تربة عارية) على مدى 192 Yates (1948) 192 Wher by‏ 
درجة حرارة الحو لفترة 192 Yates (1948) 192 by‏ 
إنتاج 96 صما من البطاطا . 96 )1948( Yates‏ 
حجم الحشب القابل للبيع في كل شريط. عرضه 3 i chains‏ وبأطول EE‏ (غابة 1 ویر )1948( Finney‏ 
Stuart‏ ( . 
Se ee‏ ال Virgin‏ لكل ch‏ عرض 5 Chains‏ « وطول 80 Finney (1948) 288 Black Ge) Chanis‏ 
(Mountain‏ . 
حجم الخشب لكل شريط؛ عرض 2 Chains‏ » وبأطوال iké‏ (غابة Finney (1950) 292 (Dehra Dun‏ 
عدد الشتول لكل مسكبة عرضها قدم واحدة في 4 مساكب لبذور ال Johnson (1943) 400+ Hard Wood‏ 
عدد الشتول لكل مسكبة عرضها قدم واحدة في 3 مساكب لبذور الصنوبر. +400 )1943( Johnson‏ 
عدد الشتول لكل مسكبة عرضها قدم واحدة في 6 مساكب لشجيرات الصنوبر المزروعة. +400 )1943( Johnson‏ 


«نظرياء يكون le YN‏ إذا أمكن تصور الخطوط اللامتناهية في دقتها . 
t‏ بصورة تقريبية فالعدد يتغير من مسكبة إلى أخرى . 


| = ك‎ Sa جل م ل ا ل الم فش تس ميد‎ Op 





YY:‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


(Cover-type)‏ الذي يقع في نوع غطاء معين Sts)‏ العشب). ويمكن اعتبار هذين 
المثالين. الأكثر قربًا من التغير المستمر بالمعنى الرياضى للكلمة . 

وفد قامت الدراسات الثلاث التالية على درجات الحرارة في 192 Úy‏ متتاليًا 
مقاسة : (ly‏ على عمق 12 بوصة تحت AAI‏ (ب) على عمق 4 بوصات تحت التربةء 
(ج) في الهواء . وتمثل هذه النسبة تدر با في اتجاه التأثير المتزايد لتغيرات غريبة الأطوار 
في الطقس من يوم إلى ol‏ وذلك بالمقارنة مع التأثيرات الفصلية البطيئة . 


وتعالج الدراسات الباقية إنتاج شتول أو أغراس في نوع من التسلسل يقع على 
طول خط. ds‏ دراسة تتعلق بالبطاطاء وهي نموذجية في هذه المجموعةء يتألف 
المجتمع المنتهي من مجموع إنتاج 96 من الصفوف في حقل . وقد تتوافر بيانات إحصائية 
إضافية » باعتبار أن البحث عن مثل هذه البيانات لم يستنفد كل المراجع . 

وفي بعض الدراسات يقارن .۷ مع التباين iie GV,‏ عشوائية طبقية بطبقات 
حجمها 2۸ ووحدتين في كل طبقة . وهذه المقارنة مهمة لأنه يمكن J pal‏ على تقدير 
غير منحاز ل ,۷ من بيان العينة. ولا يمكن القيام بذلك من أجل ,,1(أي طبقات 
حچمها #ووحدة واحدة عن كل طبقة) أو من أجل Vy‏ ویروی gb US‏ 
مقارنات بين ۷ وکل من ۷ و WV‏ تقدم أغلب المصادر مقارنات مع V,a‏ في شكل 
ale‏ الاعف دام ولكن يبدو. بصورة (dale‏ أن ,۷ قد أعطت كسبًا في الدقة فوق ۷ . 


وفي desl Pinney a Yates Dlui‏ مقارنات لمدى من القيم gn a‏ #ضمن كل 
مجتمع منته. Gy‏ هذه الحالات نجد أن البيان الإحصائي في الجدول (VA)‏ هو 
المتوسطات اهندسية لنسب التباين الخاصة بقيم JSK‏ بمفردها. ويقوم LS‏ آخرون 
بالحسابات في حالة قيمة واحدة فقط ل »في كل cae‏ ولكنبم قد daw‏ ن iLL‏ حالة 
بالحسابات في قيمة و ل »في كل aot‏ ولكنهم يعطون Ula‏ في 
مفردات مختلفة أو في حالة عدة مجتمعات تتميز بالطبيعة نفسها وهنا Laf‏ اخذت 
ومع أن البيان الإحصائي محدود في مداه. OP‏ النتائج تدعو للإعجاب. Gy‏ 
الدراسات التي تسمح بالمقارنة مع EV,‏ المعاينة النمطية LS‏ دائ في الدقة يستحق 


المعاينة النمطيّة فض 


الاعتبار بالرغم من كونه متواضعا. ووسيط النسب, V/V,‏ هو 1.4 . والمكاسب كبيرة بالمقارنة 
مع ۷ حيث وسيط النسب 1.9 . 


وتتفق الاتجاهات الضمنية للنتائج مع التوقعات» بالرغم من أنه يجب ألا يُعول 
عليها كثيرا BIL‏ إلى العدد ا ر . ويكون الكسب أكبر في أنواع من 
البيانات الإحصائية نستطيع أن نقول. تخميناء إن التغير فيها أقرب إلى أن يكون 
مسجم را وای ی امن Regs‏ رار الثرية إلى درجة ران افو يمكن أن يكرن 
متوقعًا أيضا من وجهة النظر هذه . Gy‏ المفردات الثلاث الأخيرة (بيانات حول مشاتل 
لأغراس شجر Ob (OLLI‏ البيان الوحيد الذي لا يُظهر كسبًا هو ذلك المتعلق 
بمشاتل الصنوبر المزروعة زرعا» وهي أقدم وأكثر انتظامًا من المشاتل المبذورة بذرا . 


جدول (V-A)‏ الدقة النسبية للمعاينة النمطية والمعاينة العشوائية الطبقية 








الدقة النسبية 
للنمطية إلى الطبقية 

Vail Vey Va2/ Voy k البيان الإحصائي مدى‎ 

الارتفاعات 2-0 5.68 2.99 
النسبة المئوية للمساحة cover-type)‏ 4( 4.42 — 
النسبة المكوية للمساحة (Douglas Fir)‏ 1.83 55 
درجة حرارة pl‏ & )21 بوصة) 2-24 4.23 2.42 
درجة > al‏ التربة )4 بوصات) 4-24 2.07 1.45 
درجة حرارة الجو 4-24 1.65 1.26 
البطاطا 3-16 1.90 1.37 
حجم الخشب (Mt Stuart)‏ 2-32 1.35 1.07 
حجم الخشب (Black’s Mt)‏ 2-24 1.44 1.19 
حجم الخشب (Dehra Dun)‏ 2-32 1.89 1.39 
مشاتل (Hard Wood)‏ 14 1.89 59 
مشاتل الصنوبر المبذورة 14-24 2.22 os‏ 


مشاتل الصنوبر المغروسة 12-22 0.93 


YYY‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


(VN - A)‏ تقدير التباين من عيّنة بمفردها 
من نتائج عينة عشوائية بسيطة فيها ۸<1 يمكن حساب تقدير غير منحاز لتباين 
متوسط عينة . وهذا التقدير غير منحاز بصرف النظر عن شكل المجتمع . وبما أنه يمكن 
اعتبار الغيئة النمطية كعينة عشوائية بسيطة فيها 1= . فإن هذه الخاصة المفيدة لا 
تصح 1 العيئنة النمطية . وكتوضيح » لنعتير مثال «المنحني الجيبي ) . وليكن . 


. Ti 
TT mons 


حيث 4= ۸ و 1=1,2,...,47 » فالملاحظات المتتالية في المجتمع هي 

(m + a), m, (m — a), m, (m +a), m, (m ~a), Mm, ...‏ 
وإذا اختير i=1‏ كعنصر أولء فإن لجميع dod! pole‏ النمطية القيمة (mtn)‏ . وفي 
الاختيارات الثلاثة الممكنة ل oi‏ يكون لجميع العناصر القيم (m-a),m‏ أو «m‏ على 
المرقيسة, وهكذا فإنه y‏ تتوافر لنا من کا واحدة al‏ وسائل لإيجاد أو تقدير قيمة a‏ . 
ولكن التباين AAH‏ لمتوسط عينة نمطية هو 4/2 . ويبينَ التوضيح استحالة القيام 
بتقدير غير مدحاز للتباين في حال وجو تغير دوری . 


a فباستثناء حالة‎ Ka a ae A a i 
0 N ET سر ايك‎ 
وذلك بالرغم من أنه‎ «Cpl النموذج تعطي تقديرا غير میا على وجه التقريب»‎ 
قد يكون منحارًا بصورة ف أخرى . ويجب أن يستند قرار استخدام أحد‎ 
ا‎ 

daw’ kl a‏ على laste‏ تتألف فيها Jl Gla. ol Z| PY;‏ مركبة 
عشوائية  «be‏ 





المعاينة النمطية YYY‏ 
Yi = pi +e;‏ 
حيث Ulu,‏ ما في i‏ : ونفترض من أجل ا مركبة العشوائية وجود مجتمع فوقي يكون فيه : 
(زعع (i‏ 0 = (رعرء) 5 &(e;) =0, gle’) =o’,‏ 
وتعطي صيغة مقترحة ل ”رو تقديرًا غير منحاز للتباين إذا كان 
SE(s,,’) = EVy‏ 


أي إذا كان غير منحاز فوق جميع المجتمعات المنتهية التي يمكن سحبها من المجتمع 
الفوقي . 


مجتمع بترتيب «عشوائى» 
G= 1, 2, . . . , N)‏ ثابت = Hi‏ 


2 _N-nÈ “لوت رن‎ 8.43 
ابوث‎ Nn n-1 6-45) 


وتنطبق هذه الحالة عندما نكون على ثقة من أن الترتيب» من أجل المفردات التى 
نقيسهاء هوني الأساس عشوائي . وتبقى علاقة التباين هي العلاقة نفسها الموافقة لعيّنة 
عشوائية بسيطة » |S‏ تكون غير منحازة إذا كان النموذج صحيحًا. 
تأثيرات التقسيم إلى طبقات فقط 

p ctl (rk +1Sisrk +k) 


2 Noni "لمعملا‎ 


Ssy2 7 Nn 2(n —1) (8.44) 





ds‏ هذه UL‏ يبقى المتوسط ثابتا ضمن كل iab‏ فيها ok‏ الوحدات . والتقدير 

دود Jo gallo‏ متوسط مربعات الفروق المنتالية هو تقدير منحاز. وهو يحوي 
مساهمة» لا نريدهاء ناشئة عن الفرق بين المقادير سم في طبقتين متجاورتين: كا أن 
للطبقتين الأولى والأخيرة القليل من الوزن في تقدير المركبة العشوائية للتباين . وبفرض 


vye‏ تقنية المعاينة الإحصائية 
; ¿ هذا التقدير» بصورة عامة. 
أن النموذج صحيح عيّنة كبيرة إلى حد ماء قد يكون هذا التقدير . 
9 >- محم ) وه : Oss‏ $ 
on‏ $ = 
اتجاه خطي 
pi = py + Bi‏ 


2 Non n' (Yi - ع2‎ + Yia) 


; = وروكى 
n? 6)-2( (1sisn-2) (8.45)‏ 4م 337 


والتقسدير مبني على حدود تربيعية مت ابعة في متوالية قيم رل . ويحوي مجموع 
المربعات (7-2) من الحدود. وقد رأينا في حالة وجود اتجاه خطي (فقرة ۸ - (Y‏ أنه يمكن 
إلغاء الاتجاه باستخدام تصحيحات النهاية. والحد san Un?‏ مجموع alae a‏ 
F‏ ,¥ . وما لم يكن ۸ صغيراء و cans‏ العامل امات “Mi A‏ عون 

. ولأن الطبقتين المتطرفتين تتلقيان ترجيحات صغيرة ol (Ader‏ التقدير سیون 
ÓU o; prn‏ إلا أنه ينبغي أن يكون مرضيًا إذا كان ÉS n‏ وكان 


وفي حال ودود تخ متیر لتو أكثر Naas‏ فقد تعطي العلاقات السابقة 
نتائج غير دقيقة . وفي الجدول CAL (AA)‏ العلاقتان الثانية والثالثة على ست مساكب 
لشتول شجر الغابات )1943 El (Johnson,‏ التربيعية أفضل بقليل من تلك zati‏ 
على الفروق المتتالية ء ولكن كلا [ie‏ تعطي مبالغات جدية في التقدير. 


جدول (AA)‏ تباينات متوسط عدد الشتول في العيئة (بيان (Johnson‏ 








الفعل 
Wy S29 S23‏ المسكبة 
all 1 0.91 2.8 2.5‏ الفضى 
i 2 0.74 3.6 2.9‏ 2 
12.6 28.4 4.8 1 شجرة الدردار الآ 
18.6 22.6 15.5 2 ردان الأعريكي 
E ee ee 1 5.5 17.2 112‏ 
64 11.6 20 2 كر بيص من فصيلة الصنوبر 
21.9 21.0 8.2 1 


بجح ميو عم ee‏ 2 


المعاينة النمطية Yo‏ 


وقد ناقش Cochran < (1942) Osborne‏ )1946( و Matern‏ )1947( علاقات 
استنبطوها من فرضيات بسيطة حول طبيعة مصور الارتباط. وقد تقصى 
Yates‏ )1949( تقديرًا مبنيًا على فروق Wyld,‏ 
dı = (hy: +ys'+ ys +y tiyo) (y2 + Ya’ + Yo + Ye) (8.46)‏ 
ويمكن أن بدا الفرق الثاني (Yo 2 6d,‏ وهلم ie‏ . وعندئذ job‏ لتقدير تباین 
y Pa‏ العبارة : 
N-n & dı‏ 


Nn e 


Las, (8.47) 





V(Fey) = 


حيث العامل 7.5 هو مجموع مربعات المعاملات في أي cd,‏ و ع هو عدد الفروق التي 
تقدمها العينة (8 يساوي تقر ا 9 ). Gy‏ المجتمعات من الطبيعة التي درسها 
Yates‏ « تتفوق صيغة كهذه على الصيغة sy‏ المبنية على الفروق Abell‏ ولكنها 
لاتزال تبالغ في تقدير التباين الحقيقي ل Vy‏ وهو Vay)‏ 

والخلاصة. ليست هناك ندرة في الصيغ الخاصة بتقدير التباين» ولكنها تبدو 
جميعها وكأن مداها التطبيقي محدود. 


. ) 10 Ate) m علد سوم‎ etal dene! لنفرض‎ « N=nk حالة‎ 3s 

فالطريقة التالية تستخدم المعاينة النمطية , جزئيًا plig‏ تقدير عينة غير منحاز ل(,رتز)لا . 
Lees‏ على (m-1)‏ درجة من الحرية. لنسحب عينة عشوائية بسيطة حجمها m‏ من 
وحدات المجتمع المرقمة من 1 إلى mk‏ . ومع كل وحدة من هذه العيّنة» نأخذ أيضًا 
الوحدة ال من كل ۸ من وحدات المجتمع التالية لها. وفي الواقع, ؛ ينقسم المجتمع 
هذه الطريقة إلى mk‏ عنقودا حجم كل منہا N/mk=n/m‏ « ونختار عشوائيًا m‏ عنقوداء 
بحيث نحصل على عيّنة عشوائية بسيطة من ”عنقودًا . وعلى سبيل المثال» لنفرض أننا 
نريد عيّنة تشكل 20% من مجتمع فيه 7-2400 » بحيث يكون لاحم E‏ 
ولنأخذ عيّنة عشوائية بسيطة حجمها m=10‏ من وحدات رُقَمت من 1 إلى 
mk=50‏ . ولنأخذ مع كل وحدة من هذه الوحدات العشر الوحدة الخمسين من 


كل 50 وحدة تليها. ونحصل عندئذ على عيّنة من عشرة عناقيد حجم كل 


منها 50-48 /2400 . 
وقد درس Gautschi‏ (1957) دقة هذه الطريقة تحت البنى المجتمعية التي 


افترضناها في هذا الفصل . (Sy‏ هو متوقع » تقع الدقة بين دقة المعاينة العشوائية البسيطة 
ودقة المعاينة النمطية مع 7-1 . 


)١7- A)‏ المعاينة النمطية الطبقية 
رأينا أنه إذا جرى ترتيب الوحدات بصورة مناسبة فإن المعاينة النمطية تقدم Legs‏ 
من التقسيم إلى طبقات مع بقاء كسر المعاينة ثابتا من طبقة إلى أخرى . وإذا قسمنا إلى 
طبقات وفقًا لقاعدة أخرى فيمكن سحب عينة نمطية منفصلة ضمن كل ab‏ مع 
تحديد نقطة البدء ضمن كل طبقة بصورة مستقلة . وسيكون هنذا عناسيا إذا أردنا 
تقديرات منفصلة لكل طبقة أو إذا كنا سنستخدم كسور معاينة غير متساوية . وستكون 
هذه الطريقة أكثر دقة بالطبع من المعاينة العشوائية الطبقية إذا كانت المعاينة النمطية 
ضمن الطبقات أكثر دقة من المعاينة العشوائية البسيطة ضمن الطبقات . 
وإذا كان «رولا متوسط العينة النمطية في الطبقة Ch‏ فيكون تقدير متوسط المجتمع وتباين 
هذ التقدير: 


Ystsy = 2 WhpYsyhs V(Fstsy) = 2 Wp V(Fsyn) 


ومع عدد قليل من الطبقات فقط تؤدي مسألة إيجاد تقدير عينة هذه الكمية إلى 
ie‏ نوقشت سابقا وهي مسألة إيجاد تقدير عينة مُرضٍ p d V(Ysyn) J‏ طبقة . 

وعندما يكون عدد الطبقات كبيراء AB‏ يكون استخدام تقدير مب على طريقة 
«الطبقات hll‏ (فقرة er (\Y-le‏ ومن نتائج تلك الفقرة ol a‏ التقذير 
(Ferry) > L Wr (Vey = Vays)” )8.48(‏ نه 

حيث يمتد المجموع فوق أزوا الطقات ف المتوسط 33 
j ii‏ روج العبقات». هوي المتوسط تقدير بالزيادة» حتى 
: وجود تغير د صم“ الطقار- ae‏ 
& ا اھ gana‏ حسمن اقات gens‏ الصو عل gd‏ غير مار 
لتباين الخطأ إذا سحبنا ضمن كل طبقة عينتين نمطبتن مع ددا 





المعاينة النمطيّة Yyy‏ 


وفترة طولها 2k‏ . ودنا كل طبقة بدرجة واحدة من الحرية. وسيكون هناك gån‏ 
الخسارة في الدقة إذا كانت المعاينة النمطية فعّالة . وإذا كان هناك العديد من الطبقات 
فيمكن استخدام عيّنة نمطية واحدة من كل منها أو من معظمهاء وفي هذه ILI‏ 
نسحب عيّنة جزئية عشوائية من وحدتين في كل طبقة لأغراض تقدير الخطأ . 


)١1-(‏ المعاينة النمطية ذات البعدين 

عند معاينة مساحة. نجد أن أبسط تمديد للعينة النمطية ذات البعد الواحد هو 
نموذج الشبكة المربعة المبين في الشكل (۸ - 4 .)١‏ وتتحدد العيّنة GLE‏ باختيار زوج من 
الأعداد العشوائية لتثبيت إحداثيات الوحدة العليا على اليسار. وقد درس أداء الشبكة 
المربعة في مجتمعات نظرية ومجتمعات من الطبيعة . وتقصّى Matern‏ (1960) أفضل نوع 
من المعاينة عندما يكون الارتباط بين أي نقطتين من المساحة دالة في المسافة الفاصلة 
بينهها 4 » متناقصة باطراد ومقعرة إلى الأعلى . وني حالة مصورات ارتباط مثل “© تقوم 
الشبكة المربعة بعمل Ce‏ وتتفوق على المعاينة العشوائية البسيطة أو الطبقة بوحدة 
واحدة من كل طبقة» هذا بالرغم من أن fle, Matern‏ توقعه ob‏ أفضل نموذج ob‏ 
الحالة هو الشبكة المثلثة التي تقع bled!‏ فيها على رؤوس مثلثات متساوية الأضلاع . 


dy‏ أربع عشرة تجربة زراعية خاضعة للشروط نفسهاء وجد Haynes‏ )1948( أن 
دقة الشبكة المربعة مساوية تقريبا لدقة معاينة عشوائية بسيطة Old‏ بعدين. وقد درس 
Milne‏ )1959( الشبكة المربعة المركزية » التي تقع النقطة فيها في مركز المربع » وذلك في 
0 من التجارب الخاضعة للشروط نفسها. وكان أداؤها أفضل من المعاينة العشوائية 
السيطة» وربما أفضل بقليل من المعاينة العشوائية الطبقية» مع أن هذا الفرق لم يكن 
مهًا من الناحية الإحصائية. وتقترح هذه النتائج أن تأثيرات الارتباط الذاتي ضعيفة في 
هذا النوع من البيانات الاحصائية » على الأقل . ولتقدير المساحة المغطاة بالغابات أو 
ell‏ على خريطة, وجد Matern‏ أن الشبكة المربعة متفوقة على الطريقة العشوائية في 
مثالين . 


ا الشكل £-A)‏ ب) عيّنة نمطية بديلة تدعى العينة غير المصففة . ونختار 
هنا إخدائيات الوحدة اليسرى العليا Vol‏ بوساطة زوج من الأعداد العشوائية . ويحدد 
ئيان إضافيان الاحداثيين الأفقيين للوحدتين الباقيتين في العمود الأول من 


عددان عشوا 
5 86 الاحداثيات الشاقولية 


الطبقات. ونحتاج إلى عددين عشوائيين اخرين 

للوحدتين الباقيتين فى الصف الأول من الطبقات . وعندئذ تحدد الفترة الثابتة k‏ (وهي 
تساوي أضلاع fesse‏ مواقع جميع النقاط . وتشير Kemon oL‏ )1949( 
و Das‏ )1950( لمصوري ارتباط بسيطين وثنائيي البعد أن النموذج غير المصفف سيتفوق 
WE‏ على كل من الشبكة المربعة والمعاينة العشوائية الطبقية . 


E paar aoe res 
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x 
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(ب) عيّنة غير مصففة (I) ١‏ عيّنة مصففة أو عينة «الشبكة المربعة» 


شكل (t-A)‏ نوعان من العينات النمطية ذات البعدين 


Jamis‏ على Jd‏ إضافي يشير إلى تفوق عينة غير مصففة من الخبرة في تصميم 
التجارب» حيث وجد المربع اللاتيني كطريقة دقيقة لترتيب معالحات في حقل 
مستطيل . ويمكن اعتبار المربع اللاتيني 5×5 في الشكل o A)‏ ا) كتقسيم للحقل إلى 
مس عيّنات نمطية» واحدة من أجل كل Shay be‏ بعض الدلالة على أن ذلك 
س الخاص› الذي يدعى حركة الفارس أكثر دقة بقليل من مربع 5X5‏ نختاره 
ae‏ وربا كان ذلك بسبب OLE‏ التصفيف في الأقطار وي الصفوف والأعمدة 
على حد سواء . 


وقد استخدم Homeyer‏ و Black‏ )1946( مبدأ المر بع اللاتينى لمعاينة حقول 
: يني لمعار من 


الشوفان مستطيلة الشكل. وكل حقل يحري 21 وحدة تجريبية . وف الشكل 





المعاينة النمطية 14 


(8 -ه ب) نرمز للعينات النمطية الثلاث AGAVE‏ 8 . وح على التوالي. - ومع 
اختيار أحد هذه الأحرف عشوائيًا في كل حقل, » أعطى هذا الترتيب الناتج زيادة 52% 
تقريباء في الدقة فوق المعاينة العشوائية الطبقية التي تعتبر الصفوف كطبقات . ولا 
Gat‏ الترتيب خاصة المر, بع اللاتيني UE‏ لأن كل حرف يظهر 3 مرات في أحد الأعمدة 
ومرتين في الأعمدة الأخحرىء ولكنه يقترب من هذه الخاصة بالقدر الممكن . 


ABCDE ABC 
D E ABC B CA 
B C DEA CAB 
E A BC D ABC 
C DE A B BCA 

C A B 

ABC 


(ب) تصميم نمطي ل حقل مستطيل 37 )1( المر بع اللاتيني «حركة الفارس» 
شكل A)‏ - 0( تصميمان نمطيان مبنيّان على المربع اللاتيني 


ويناقش Yates‏ )1960( . الذي يصطلح على dowd‏ هلا النوع من الترتيبات بالمعاينة 
الشبكية » استخدامها في معاينة ذات بعدين أو ثلاثة أبعاد. Gy‏ حالة ثلاثة أبعاد يمكن 
fit‏ كل صف وعمود ومسافة شاقولية في العينة باختيار م من الوحدات من بين 
ال ”موحدة في المجتمع . ومع ”موحدة في العينة يمكن تمثيل كل من تراكيب المستويات 
ال p?‏ للصفوف والأعمدة,. وللصفوف والمسافات الشاقولية » وللأعمدة والمسافات 
الشاقولية. وقد تقصى Patterson‏ )1954( الترتيبات التي تعطي تقديرا غر مناز 
thst‏ 


do A> (\£- A) 
من السّهل سحب العيّنات النمطية وتنفيذها. وني معظم الدراسات التي‎ 
ذكرناها في هذا الفصل. والتي تناولت كال من المجتمعات الاصطناعية والمجتمعات من‎ 
الطبيعة. كانت المقارنة في الدقة مع العينات العشوائية الطبقية لصالح العيتات‎ 
يمكن أن تعطي دقة رديئة عند وجود دورية لا جال‎ lef النمطية . وكانت مساوئها هي‎ 
. من بيان العينة‎ Vy) للشك فيهاء وأننا لا نعرف طريقة موثوقة لتقدير‎ 


المعاينة النمطية ۳۲۹ 


(۸ - © ب) نرمز للعينات النمطية الثلاث بالأحرف 4 » 8 . و0 على التوالي. ومع 
اختيار أحد هذه الأحرف عشوائيًا في كل حقل. أعطى هذا الترتيب الناتج زيادة 52% 
(Loy‏ في الدقة فوق المعاينة العشوائية الطبقية التي 5 تعتر الصفوف كطبقات . ولا 
يحقق الترتيب خاصة المربع اللاتيني OY UE‏ كل حرف يظهر 3 مرات في أحد الأعمدة 
ومرتين في الأعمدة الأخرى. ولكنه يقترب من هذه الخاصة بالقدر الممكن . 


A BCD ع‎ ABC 
D E ABC BCA 
BC DE A C AB 
E ABC D ABC 
C DE A B B C A 

C AB 

ABC 


)=( تصميم نمطي jad‏ مستطيل 37 )ع( المربع اللاتيني «حركة الفارس» 
شكل A)‏ = 0( تصميمان نمطيان مبنيان على المر بع اللاتيني 


ويناقش Yates‏ )1960( ¢ الذي يصطلح على تسمية هذا النوع من الترتيبات بالمعاينة 
الشبكية» استخدامها في معاينة ذات بعدين أو BW‏ أبعاد. وفي حالة ثلاثة أبعاد يمكن 
تمثيل كل صف وعمود ومسافة شاقولية في العينة باختيار رمن الوحدات من بين 
ال *مروحدة في المجتمع . ومع “موحدة في العينة يمكن تمثيل كل من تراكيب المستويات 
ال م للصفوف والأعمدة. وللصفوف والمسافات الشاقولية. وللأعمدة والمسافات 
الشاقولية . وقد تقصّى Patterson‏ )1954( الترتيبات التي تعطي تقديرًا غير منحاز 
للخطأ. 


(NE-A)‏ خلاصة 
من السّهل سحب OL‏ النمطية وتنفيذها. وفي معظم الدراسات التي 
ذكرناها في هذا الفصلء والتي تناولت كلا من المجتمعات الاصطناعية والمجتمعات من 
الطبيعة, كانت المقارنة في الدقة مع العيّنات العشوائية الطبقية لصالح العيّنات 
النمطية . وكانت مساوئها هي أنها يمكن أن تعطي دقة رديئة عند وجود دورية لا Sle‏ 
للشك فيهاء وأننا لا نعرف طريقة موثوقة لتقدير Vy)‏ من بيان العينة . 


Catal ds‏ الإحصائية 


ry: 
ضوء هذه النتائج قر أنه يمكنناء باطمئنان» أن نوصي باستخدام المعاينة‎ Gy 
| : التالية‎ E cae 


Pa oll w., إلى طبقات‎ a صورة اسراف من‎ NI 


لسهولتهاء مع القليل من توقع الكسب في الدقة . وتتوافر لنا تقديرات عينة للخطأ 
تتصف. إلى حد معقول. Leb‏ غير منحازة (الفقرة 4 - )١١‏ . 

>f‏ حيث يُستخدم التقسيم إلى عدد كير من الطبقات» وتسحب عينة نمطية مستقلة 
من كل طبقة. وني هذه الحالة تميل تأثيرات أي من OBEY‏ الدورية المستترة 
إلى أن تلغي بعضها بعضًا. ويمكن الحصول على تقدير للخطأ يتصف بالمبالخة 
(أي تقدير بالزيادة)» (فقرة ۸ VY‏ ويمكن» بصورة بديلة» استخدام نصف 
ote‏ الطبقات وسحب عينتين نمطيتين» مع بدايات عشوائية مستقلة» من كل 
dab‏ وتعطى هذه الطريقة تقديرًا غير منحاز للخطأ. 

-Y‏ في Lube‏ جزثية لوسدات عتقودية (الفصل العاشزع. ghar dy‏ النطبيقات 
العملية الموافقة هذه الحالة يمكن الحصول على تقدير لخطأ المعاينة غير منحاز أو 
غير منحاز تقريبًا. واستخدام المعاينة النمطية هو أمر شائع في هذه ال حالة . 

- عند معاي #تمعات تقصف بتغير من النوع المستمر». شريظة آلا يخرن اللتضول 
على تقدير لخطأ المعاينة مطلوبًا بصورة منتظمة. وإذا قمنا بسلسلة من المسوح 
ا ees‏ النوع, فقد يكون تدقيق أخطاء المعاينة هله من وقت لآخخر 


كافيًا . وقد بين Yates‏ )1948( كيف يمكن القيام بذلك. وذلك Jeb‏ ملاحظات 
إضافية . 


تمارين 
(VA)‏ البيان الإحصائي اع يالل تحرس بتي رد 
0 قدم. Î‏ تان س 


قدما. oat‏ الاين ف اة اح عط a‏ بخ tle‏ مك اد يه 


بو لان من كل ER‏ ج) عينة عشوائية طبقية بوحدة واحدة من كل طبقة . في جميع 
١ | . n =10. [2 (y, - P = 23,601.[ Jab lial‏ 





eS‏ ج جخ ب ا ج 
قدم 








بجاميع 
العيّنة 181-200 161-180 141-160 121-140 101-120 81-100 61-80 41-60 21-40 1-20 
II‏ 10 9 8 7 6 5 4 3 2 1 
223 10 36 16 18 24 31 34 26 20 8 
182 35 8 12 13 19 23 21 26 19 6 
188 7 29 8 7 28 41 27 10 25 6 
197 9 33 10 9 18 18 25 41 11 23 
211 12 14 12 11 29 15 32 30 31 25 
245 7 13 20 20 24 21 43 55 26 16 
22 6 18 17 16 33 8 33 34 29 28 
255 14 20 12 9 37 22 45 56 19 21 
190 12 13 7 14 32 11 23 39 17 22 
214 15 24 17 15 26 3 27 41 28 18 
234 18 29 21 20 36 4 37 27 16 26 
165 4 18 26 21 20 5 14 20 9 28 
177 4 16 16 15 43 11 14 25 22 11 
202 9 20 18 14 27 9 24 39 26 16 
149 8 6 11 13 20 25 18 24 17 7 
191 8 15 19 9 2 16 17 25 39 22 
193 9 4 27 25 18 13 14 18 21 44 
227 10 8 29 17 19 22 38 44 14 26 
255 5 8 31 7 24 18 36 55 40 31 
235 3 10 29 30 30 9 29 39 30 26 
مجاميع 
4155 205 342 358 303 528 325 اكك ‏ 674 459 410 الطقات 





غد الشتول 


Ji المعاينة‎ 


... : المعانة الاحصائية 
rry‏ 5-5-0-8 


م رتب مجتمع من 0 أسرة (مرقمة من 1 إلى 360 ) في بلتيمور تر 
Cal‏ وا لكنية معيل الأسرة ووضع في ملفت. ووقعت الأسر التي لم يكن معيلوها من 
اليقى عند الآرقاء 3JL‏ : 28 ,31-33 ,36-41 ,44 ,45 ,47 ,55 ,56 ,58 ,68 ,69 ,زم 
at ea 156, 154, 114, 107-110, 101-99, 98, 89-94, 86, 85, 83,‏ ,224 ,296 ,298-300 
,302-304 ,306-323 ,325-331 ,333 ,335-339 ,341 ,342 . (وتظهر الأسر غير البيضاء 
هف م «التكتل» بسبب وجود علاقة بين الكنية واللون) . 

Bo OJU‏ 1 من 8عيّنة نمطية » مع عينة عشوائية بسيطة من الحجم نفسه. وذلك 
لتقدير نسبة الأسر التي لا يكون معيلها أبيض . 

(۳-۸) يتألف جوار من ثلاث جاليات مكتظة مؤلفة من أشخاص ayy‏ 
أسلافهم» على الترتيب» إلى أصل أنجلو ساكسوني أو بولوني أو إيطالي . ويوجد 
فهرس حديث يرد فيه اتخاس ضمن منزل وفقا للترتيب التالي : الزوج» الزوجة, 
الأطفال (حسب أعمارهم): آخرون. وقد رتبت المنازل Lady‏ لموقعها على طول 
الشوارع . ومتوسط عدد أفراد الأسرة هو خمسة . 

00 والاختيار هو بين عينة نمطية تأخذ الشخص الخامس من كل خسة أشخاص 
١‏ الفهرس وبين 20% عينة عشوائية بسيطة . من أجل أي من المتغيرات التالية تتوة 
أن تكون العيئة النمطية أكثر دقة؟ )١‏ نسبة الأشخاص م١‏ أ RR‏ 
ال عن من hel‏ .بولوي + >( سا 
DA eaka j w 58‏ عكر ys‏ في شارع كانت قوائم الأشخاص كا بلي : 
ذكر بالغ» ۴= lab =f «fab =m cal (SI‏ ۰ 


المعاينة النمطية rrr‏ 

a ,‏ الذكور» ب) نسبة الأطفال وج) نسبة الأشخاص الذين يعيشون في 

sA 9‏ هي > 5 P a‏ - کے e|‏ 
سر 2 و13 تتصف bel‏ اسر مهنية) . هل تدعم النتائج هنا 
جو للتمرين A)‏ ١)؟‏ في العيّنة النمطيةء رقم كل عمود من الأعلى إلى الأسفل 
ثم انتقل إلى Jai‏ العمود الذي wee‏ 

O-A)‏ في التمرين (خ - )١‏ يمكن تقدير VG)‏ من خلال )١‏ اعتبار كل عينة 
نمطية كعينة عشوائية بسيطة» ب) الادعاء Ob‏ كل 1 من 20 عيّنة نمطية مؤلفة من 
عينتين على أساس 1 من 40 مع نقطتي بدء عشوائيتين منفصلتين. في كل طريقة» قارن 
متوسط التباينات المقدّرة مع التباين الفعلى ل .< . 

(I-A)‏ في مجتمع ينطوي على اتجاه خطي (فقرة ۸ - Gy )١‏ أن العيّنة الدمطية 
أقل دقة من العينة العشوائية الطبقية » بطبقات حجمها 2k‏ ووحدتين من كل iab‏ 
131 كان n>[(4k+2)/(k+1)]‏ . 


: يمكن تمثيل مجتمع ذي بعدين مع اتجاه خطي بالعلاقة‎ (V- A) 
yy =i+j Gf], ومع ووه‎ nk) 

حيث _رالقيمة ف الصف i‏ والعمود j‏ . ويتصمن المجتمع “ثم -/ز من الوحدات . 

اخترنا tee‏ نمطية على شكل شبكة مربعة Ob‏ سحبنا عشوائيًا إحدائيى بداية 
مستقلين وة › كل ler‏ بين 1وk.‏ وتتضمن ds‏ التي حجمها en,‏ الوحدات 
al‏ تكون إحداثياتها من الشكل : 

io+ yk, jo + ôk 

حيث ۷ sÍ ò e‏ عددين صحيحين بين 0 و )7-1( lo‏ فيه الطرفان . 

بين أن لمتوسط هذه العيّنة نفس دقة متوسط عينة عشوائية بسيطة حجمها n?‏ . 

(۸ - ۸) إذا جرت المقارنة في التمرين (8 - ۷) من أجل مجتمع ذي ثلاثة أبعاد 
مع اتجاه Ale h>‏ | لنتيجة التي تتوقعها . 

(A-A)‏ من أجل مجتمع فيه 7-(1,2,....16-) قارن قيم gô- yy‏ التي 
Lge‏ امن كل ike k‏ نمطية وطرق Singhy Sethi « Yates‏ واخرين» وذلك في حالة 
N=16, k=4,n=4‏ . 


SY) للقن‎ 


المعاينة العنقودية 
وحيدة الم حلة: عناقيد متساوية الحجم 


)١1-9(‏ دواعى المعايئة العنقودية 

أشرنا عدة مرات في الفصول السابقة إلى مسوح إحصائية تتألف وحدة المعاينة 
فيها من زمرة أو عنقود من الوحدات الأصغر الى سميناها «عناصر» أو «وحدات 
جزئية» . ويوجد سببان رئيسان للتطبيق الواسع الانتشار للمعاينة العلقودية , .ومع til‏ 
قد نتجه في البداية إلى استخدام العناصر كوحدات ike‏ إلا آنه» في كثير من المسوح 
iLa Y!‏ لوحظ عدم توافر قائمة موثوقة بعناصر المجتمع. وإن وضع قائمة كهذه 
قد يكون مكلفا إلى درجة تجعلها بعيدة JULI‏ وني العديد من البلدان لا توجد قوائم 
كاملة وحديثة للسكان. أو للمنازل» أو للمزارع في أي منطقة جغرافية كبيرة . 
وباستخدام خرائط للمنطقة يمكنناء على أي حال» تقسيمها إلى وحدات مساحية مثل 
جادات في المدن» أو قطاعات من الأرض حدودها ALG‏ للتعريف بسهولة في الأجزاء 
الريفية . KEN‏ ما يجري اختيار هذه العناقيد في الولايات المتحدة لأنها تحل مشكلة 
وضع قائمة بوحدات المعاينة . 

وحتى عندما تتوافر قائمة بالمنازل كل بمفرده. فقد تشير اعتبارات اقتصادية إلى 
اختيار وحدة عنقودية أكبر. ومن أجل حجم معطى للعينة» تعطى الوحدة الصغيرة 
عادة نتائج أكثر دقة من الوحدة الكبيرة . وعلى سبيل المثال. تغطي عينة عشوائية بسيطة 
من 600 منزل بلدة ما تغطية أقل انحيازا من 20 جادة» متوسط ote‏ المنازل في كل 
Yes‏ 30 منزلا . إلا أن تحديد مواقع 600 منزل والانتقال فيها بينها سيتطلب من التكاليف 
الميدانية أكثر مما يتطلبه تحديد مواقع 20 جادة وزيارة جميع المنازل في كل جادة منها. 
وعندما نوازن بين التكلفة والدقة» فقد تثبت الوحدة الأكبر تفوقها. 


ro 


Prs‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


ويمكن القيام باختيار عقلاني بين نوعين أو حجمين للوحدة من خلال المبدأ 
المألوف في اختيار الوحدة التي تعطي التباين الأصغر من أجل تكلفة حددة» أو التكلفة 
الأقل من أجل تباين محدد. وكا في العديد من القرارات التطبيقية » فقد تكون هناك 
عوامل غير منظورة إذ قد يكون لنوع ما من الوحدات بعض الميزات أو المساوىء التي 
يصعب تناو ها في حساب التكاليف . وعند معاينة محصول في طور النمو. تقترح بعض 
الخيرات أن الوحدة الصغيرة يمكن أن تعطي تقديرات منحازة بسبب الريبة في دقة 
تعيين لر الوحدة. وقد وج Black 5 Homeyer‏ (1946) أن وحدات قياسها 
3 أقدام أعطت إنتاجًا من الشوفان أعلى Myre‏ 89 من وحدات قياسها 2×2 قدمّاء 
loys‏ كان ذلك بسبب أن العاملين في المعاينة يميلون إلى اعتبار السنابل الواقعة على 
الحدود والمشكوك في أمرها سنابل ضمن الوحدة. ويذكر Sukhatme‏ )1947( نتائج 
مشابهة عند معاينة حقول من القمح أو الأرز. 

ويعالج هذا الفصل ا حالة التي تتضمن فيها كل وحدة عنقودية العدد نفسه من 
العناصر أو الوحدات ASA‏ 


(Y 4(‏ قاعدة سيطة 
عندما تكون SLA‏ هي مقارنة عدد قليل من حجوم عحددة للوحدات أو من 
أنواع محددة منهاء فإن النتيجة التالية تكون مفيدة . 


نظرية )4-\( 

ليكن 

الحجم النسبي للوحدة = M,‏ 

التباين بين مجاميع الوحدات = S‏ 

التكلفة النسبية لقياس وحدة واحدة = C,‏ 

فعندئذ تكون التكلفة النسبية من أجل تباين محدد» أو التباين النسبي من أجل 
تكلفة محددة متناسبًا مع CS2/M2‏ » وينطبق هذا على معاينة عشوائية بسيطة 
يمكن فيها إهمال ال(ت م م). 








المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد متساوية الحجم ففرا 
برهان 
لنفرض أن ۷ هو التباين المحدّد لتقدير مجموع المجتمع . ففي النوع » من 
الوحدات يكون التقدير ,ر N‏ وتباينه : 


202 ns? 
yenis MBL 5 


وتكلفة أخذ ,”من الوحدات هي N Molles Cin = CN252/V‏ يبقىثابتافي أنواع 
dake‏ من الوحدات فتكون التكلفة متناسبة مع .CS2/ M2‏ وعلى الوجه CV‏ إذا 
كانت التكلفة © حددة فان ,0/0-,ومن (9.1) نجد أن ۷ متناسب مع 
67 ك . . وهو المطلوب . 


نتيجة ١‏ 
إذا Lhe‏ الدقة النسبية الصافية لوحدة بأنها تتناسب عكسيًا مع التباين الذي 
نحصل عليه من أجل تكلفة مثبتة» فيمكن عرض النظرية (4 - )١‏ على JR‏ 


awd! الدقة‎ (9.2) 








7 ; تحليل التباين» غالبًا ما تحسب التباينات لوحدات مختلفة الحجوم» على 
أساس يُدعى الأساس المشترك ‏ وهو في العادة ذلك الأساس القابل للتطبيق على 
الوحدة الأصغر. ولوضع التباينات على أساس مشترك نقسم التباين رک بين مجاميع 
وحدات حجمها ,1 على M,‏ . ليكن, 

التباين بين مجاميع الوحدات (على أساس مشترك) = فد = 2 رو 


di د‎ Leal (ane poe LAY Gell Gals 
كا يلي‎ )١ - 4) فعندئذ يمكن عرض النظرية‎ 


YYA‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


)9.4( ى الدقة النسبية الصافية 





i‏ بلع 
وإذا تجاهلنا الفروق في غارف تعد ae‏ ولي إذا كان OS (WUC,‏ الدقة 
النسبية الصافية للوحدة » متناسبة مع reg‏ . ولذلك تكون عوامل 2 aa‏ 
Kish J (deff)‏ في الوحدات المختلفة (فقرة at. ٤‏ متناسبة مع su /M,‏ - * 
مثال 
يقدم بيان Johnson‏ )1941( » المتعلق بمسكبة من أغراس الصنوبر الأبيض» 
مثالا بسيطا. فقد احتوت المسكبة ستة صفوف طول كل منہا 434 قدمًا + :وناك العديد 
من الطرق التي يمكن تقسيم المسكبة بموجبها إلى وحدات معاينة. ويبين الجدول 
)4 يا أجل eee hen “i‏ . وبا أن المسكبة أحصيت بالكامل op‏ 


وکات البحدات : 
GJS‏ واحدة من صف بمفرده . 
قدمين من صف بممرده . 
قدمًا وإاحدة من عرض المسكية. 
قدمين من عرض المسكبة . 
جدول )1-4( بيان إحصائي لأربعة أنواع من وحدات المعايئة 


نوع الوحدة 
is‏ مسكبة صف صف بيان إحصائى تمهيدى 
68.558 8 
23.094 6.746 2.57 نات اا 2 
0 مجتمع لكل وحده = S‏ 
عدد الأقدام المتتالية الى يمكن 
108 78 62 44 إحصاؤها فى 15 دقيقة ˆ 


oono 








المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد متساوية الحجم rya‏ 


وقد افترض في الوحدتين الأولى والثانية أن المعاينة يمكن أن تكون طبقية Úi‏ 
للصفوف» بحيث يمثل ال :5 تباينات ضمن الصفوف . كا افترضت المعاينة العشوائية 
البسيطة في الوحدتين الأخيرتين . 


وبا أن التكلفة الرئيسة تقع في تعيين مواضع الوحدات ثم تعدادها فقد قرت 
التكاليف Úis‏ لدراسة زمنية (الصف الأخير من الجدول 4 .)١‏ وفي حالة العينات 
SI‏ يمكن تعداد قدر كبير من العيّنة في 15 دقيقة, OY‏ الوقت اللازم للتحرك من 
وحدة إلى أخرى يصبح أقل . 

والكمية التي نريد تقديرها هي مجموع الأغراس الكلي في المسكبة . ووفقا لرموز 
النظرية »)١-۹(‏ يعطي الجدول (4 - )١‏ قيم ,14 و5 . والقيم النسبية ل ,© معبراً 
عنها بدلالة الزمن اللازم لتعداد وحدة واحدة. هي كا يلي : 


قدم واحدة ۲ قدم قدم واحدة ؟ قدم 


مسكية 2 ست R‏ صقف صف 


N 


1 


C پچ (في فة 15 دفيقة)‎ z 


al 
A 


1 





وبالاستناد إلى النظرية »)١-9(‏ نتيجة »)١(‏ تم حساب قيم الدقة النسبية 
الصافية في الجدول (YA)‏ 
جدول )4 (Y‏ الدقة النسبية الصافية ae:‏ ا g’!‏ 







قدم دم Biel‏ أرمسكية 


(144)(108) 
(12)(68.558) 


109 













(4)(62)  _ 
(2)(6.746) 


(36X78) 
(6)(23.094) 


117 


اتات بين الوحدات» معي عنها بدلالة أساس مشترك جديرة Ob‏ ينظر إليها 
oe‏ فالقيم 57/5 =* ول واحدة من صف» هي» على 
isl‏ ) 2.537 ,3.373 ,3.849 و 5.713 . ونلاحظ أن هذه التباينات تتزايد باطراد مع 
تزايد حجم الوحدة . وهذه النتيجة هي النتيجة الشائعة (مع أنه قد تقع استثنا pee‏ 


Ys.‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


وبا أن الدقة النسبية الصافية متناسبة مع #,1/©,'5 » OB‏ تكلفة أخذ حجم معطى 
للعينة يجب أن يتناقص فى الوحدات الكبيرة» إذا كان odd‏ الوحدات أن تثبت 
اقتصاديتها . 


وتبقى النظرية )1-4( ونتيجتاها صحيحة في معاينة طبقية بمحاصة تناسبية» 
وذلك إذا كانت جميع الطبقات من الحجم نفسه وكان 5,2 و 5,2 يمثلان متوسطي 
التباينات ضمن الطبقات. (WS‏ لأنه تحت by‏ المعروضة» يكون تباين تقدير 
مجموع المجتمع. متجاهلين عامل ال ت م ce‏ مساويًا ل «/2,و*يم ٠‏ وبالتالي فهو 
يتخذ الشكل نفسه. كما في حالة معاينة عشوائية بسيطة . ولا تصح النظرية (9 )١-‏ 
: في أنواع من المعاينة أكثر تعقيدًا . 


والمقصود من النتائج السابقة هو جرد توضيح للطريقة العامة - ينيخي داعا القيام 
با مقارنات بين الوحدات من ' أجل النوع من المعاينة (Sil‏ سستخدمه عمليا » أو إذا م 
يكن قد الخذ قرار بذلك» فمن أجل ely EV‏ الداخلة في | عتبارنا . والتغيرات في طريقة 
المعاينة أو التقدير» ستغير الدقة النسبية الصافية للوحدات المختلفة . وحتى مع طريقة 
مثبتة في التقدير والمعاينة» ستتغير الدقة النسبية الصافية مع حجم العينة إذا ۾ تكن 


التكلفة دالة خطية في cart!‏ أو إذا كان الحجم من الكبر بحيث يجب أخذ عامل 
ال ت م م بعين الاعتبار. 


وتتناول الدراسة عادة أكثر من مفردة واحدة. وإحدى الطرق هي أن 
التكلفة الكلية» ونحسب الدقة النسبية لكل نوع من الوحدات ولكل مفردة وا 
يكن أحد أنواع الوحدات متقوقا بصورة منتظمة, > فإننا نتخذ قرار تسوية» يعطي 
ترجيحة رئيسة للمفردات الأكثر أهمية 


ونظرًا للعدد الكبير من العوامل الي تو ؤثر في النتائج ¢ فإن دراسة الحجم الأمثل 
للوحدة E‏ مسح إحصائي واسع المد هو مهمة ضخمة . وقدم Yu. (1942) Jessen‏ 





المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد متساوية الحجم vti‏ 


جيدًا يتعلق بالمعاينة الزراعية . ونعطي في الجدول )4 -") نبذة من نتائجه . وهي 
تقارن 4 حجوم للوحدة ‏ قطاع ربعي » قطاع نصفي » قطاع » وشريط من الأرض 
يتألف من قطاعين متجاورين . والقطاع هو مساحة ميل مربع » يحوي في المتوسط. أقل 
من 4 مزارع بقليل. وني هذه المقارنة حَدّدت التكاليف التالية : التكلفة الكلية للحقل 


جدول A)‏ ۳) تقدير الأخطاء المعيارية (بالنسبة المئوية) من أجل أربعة 
حجوم من الوحدات› مع inlas‏ عشوائية بسيطة 





الوحدة 

لمفردات الأفضل 25 5 2 S/4‏ 
عدد الخنازير SO 49 53 62 S2‏ 
عدد الخيول 2 42 36 3.3 34 
عدد الأغنام 28 143 149 15.7 17.4 
عدد الفراريج 42 38 33 30 30 
عدد البيض في اليوم S2 49 47 238 GL!‏ 57 
عدد القطيع 52 55 48 46 47 
عدد البقرات التي cole‏ 2 44 38 36 37 
عده cold ili lle‏ 052 49 44 42 44 
محاصيل منتجات الحليب ومشتقاته 2 60 54 52 5.5 
عدد الفدادين القابلة للزراعة Jü 35 Sf‏ 28 29 
عدد فدادين الذرة Sp‏ 44 38 35 37 
عدد فدادين الشوفان 4 70 56 48 46 
إنتاج الذرة 504 25 20 17 16 
إنتاج الشوفان 502 1.8 16 15 16 
النفقات التجارية للاطعام 4/< 21.8 16.7 13.6 126 
(operator)‏ النفقات الإحمالية S/4‏ 120 96 81 78 
(operator)‏ المحاصيل الكلية S/4‏ 98 7.7 65 62 
(operator)‏ الدخل النقدي الصافي S/4‏ 95 78 69 68 


لهب بمب اب ل ت 


)1000 $( » طول الاستبيان (يستغرق 60 دقيقة (MEY‏ ونفقة السفر (حمس سنتات 
لكل ميل)ء OY‏ الدقة النسبية الصافية تتغير عند Sis‏ أى من هذه المتغيرات . 
ASIEN,‏ غسوية slew lady‏ 1959 . 

والبيانات في الجدول هى الأخطاء المعيارية النسبية (بالنسبة المئوية) لتقدير 
المتوسطات على أساس المزرعة الواحدة من أجل 18 مفردة . وليست هناك وحدة مفضلة 
لجميع المفردات . والقطاعان الربعي والنصفي coi ine‏ عل oof‏ حال عل الويجدات 
الأكبر من أجل جميع المفردات باستثناء اثنتين cles‏ وهناك القليل مما نختاره بين 
القطاعين الربعي والنصفي . ومن المحتمل أن يكون القطاع النصفي Sad‏ ء OY‏ 
مسألة التعرف على الحدود بدقة تكون أسهل . 


)4 -") مقارنات دقة جرت 
في مثال المشاتل حصلنا على التباينات لأنواع مختلفة من الوحدات من تعداد 
كامل للمجتمع . dey‏ أي حال فإنه» باستثناء حالة مجتمعات صغيرة» يندر أن يكون 
القيام بمسح إحصائي شامل لمجرد إجراء مقارنات Kal‏ عملي وفي العادة Fes‏ ما GE‏ 
المعلومات حول الوحدة المثلى كحصيلة جانبية ذكية لمسح عينة غايته الرئيسة هي القيام 


لنفرض أنه يمكن تقسيم كل وحدة إلى ۷ من الوحدات الأصغر. وبدلاً من 
تسجيل المجاميع لكل وحده (a5)‏ فقط من وحدات cial‏ نسجل المعلومات 
الإحصائية بصورة منفصلة في كل من الوحدات الصغيرة MSI‏ . فيمكن عندئذ القيا 
بمقارنة بين دقة الوحدات الكبيرة والصغيرة . وسنفترض ف البداية عينة Da te‏ 
G |‏ ايه يمه عسوانية بسي 


ويمكن حساب تحليل التباين في الجدول  94(‏ 4) من العيّنة . 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد متساوية الحجم "Er‏ 


جدول (t - ٩(‏ تحليل التباين OLS‏ العيّنة fey‏ أساس الوحدة الصغرى) 
درجات 


الحرية 













ere 
ما بين الوحدات الكبرى‎ 

ما بين الوحدات الصغرى 

ضمن الوحدات الكبرى 

ما بين الوحدات الصغرى في العينة 





_@= Unt +a هللا‎ 


2 
nM —1 


وتقدير تباين وحدة كبرى fey‏ أساس الوحدة الصغرى) هوه . ويمكن التفكير 
بأن متوسط المربعات بين جميع الوحدات الصغرى في العيّنة يمكن أن يكون تقديرا 
ملاتا لتباين الوحدة الصغرى أي أن > 


„2 _ (t= Dy? +n(M - Ds 


ahi i (9.5) 


وهذا التقدير منحاز انحيارًا طفيفًا مع أنه. في IU‏ مُرض OY Wy e‏ العينة 
BAe Beet‏ ب الات Bll‏ قو EE‏ اا جت 
معاينتها من زمر متجاورة في كل منها M‏ من الوحدات . 
ونحصل على تقدير غير منحاز من العينة عن طريق القيام بتحليل التباين» IS‏ 
في الجدول Was 600  9(‏ في كامل المجتمع. الذي يحوي N‏ من الوحدات الكبرى 
و71 N‏ من الوحدات الصغرى. 
جدول )4 - 0( تحليل التباين ني كامل المجتمع (على أساس الوحدة الصغرى) 


متوسط درجات 


w 



















ما بين الوحدات الكبرى 
ضمن الوحدة الکری 

ما بين الوحدات 
Lass‏ لتعريفه . فإن تباين المجتمع بين الوحدات الصغرى معطى 5 السطر 


الأخير من الجدول. أي أن : 


_ (N = DS? + N(M — Sy? 


5 
NM - 1 


Vee‏ تقنية المعاينة الإحصائية 
NDS +N(M- 1)82‏ = ?5 

NM -1‏ 
ومع المعاينة العشوائية البسيطة› يكون G2‏ الجدول (E-A)‏ تقديرا غير منحاز 
ل وه » (وينتج هذا من الفقرة ۲ م). ويمكن البرهان بسهولة على أن .5 هو تقدير 
غير منحاز ل Sl‏ . وبالتالي فإن: 


(9.6) 


$2 _ (N= 1s, + N(M- 1)5, 

NM - 1‏ 
هو تقدير غير منحاز للتباين *5 بين جميع الوحدات الصغرى ف المجتمع . 
ومن الواضح أن هذه العبارة هي تقريبًا العبارة الأبسط نفسهاء 


(9.7 


)9.8( كلا a W +M-‏ دم 

M 
Uy pais? فإن )9.5( الخاصة ب تختزل أيضًا إلى )9.8( » بحيث يكون‎ n>50 وإذا كان‎ 
7 2, مُرضيًا ل “في حالة 50<م‎ 

والتقديران درفي De‏ الوحدة الكبيرة) و S‏ (في حالة الوحدة الصغيرة) محسوبان 
وفقا لأساس مشترك ويمكن تعويضه في النظرية (VM)‏ نتيجة (۲). 

وإذا كانت العينة كبيرة؛ فيمكن قياس الوحدات الصغرى في de‏ جزئية 
عشوائية من الوحدات الكبرى (مثلا 100 من أصل 600) . أو على الوجه YI‏ يمكن 
قياس Ove‏ صغبرتين las‏ عشوائيا من كل وحدة GAS‏ ويمكن أن pazi‏ آنا 
أكثر من حجم واحد للوحدة الصغرى» شريطة أن نأخذ معلومات إحصائية تعطى 
تقديرا غير منحاز ل AS,‏ كل وحدة صغرى . 

وني حال المعاينة الطبقية » يمكن» Why‏ لهذه الطرق. تقدير التباينين» في كل 
طبقة على حدة» من أجل الوحدتين الصغرى والكبرى. ثم نعوّض في العلاقة المناسبة 
الخاصة بتباين تقدير من عينة طبقية . 








المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد متساوية الحجم fo‏ 


مثال 

المعلومات الإحصائية مستقاة من عيّنة زراعية مأخوذة في نورث كارولاينا 
عام 2 لتقدير العالة ٤‏ المزارع Morgan, Finkner)‏ و Monroe‏ ,1943 ) كانت طريقة 
سحب العينلة هي وح نقاط على الخريطة » بصورة عشوائية » واختيار المزارع الثلاث 
الأقرب إلى كل نقطة كوحدات معاينة . ولا يوصى باستخدام هذه الطريقةء OY‏ فرصة 
اختيار المزرعة الكبيرة للعينة أكبر من فرصة اختيار المزرعة الصغيرة» ولزرعة معزولة 
فرصة أكبر من مزرعة واقعة في منطقة مكتظة بالمزارع . وسنتجاهل هنا أية تأثيرات لمثل 
هذا الانحياز. 

ومن بيان العيّنة من مزارع بمفردهاء يمكننا مقارنة مجموعة المزارع CONS‏ 
كوحدة معاينة c‏ مع وحدة معاينة تضم مزرعة بمفردهاء والمفردة التي اختبرت هي عدد 
العمال الذين يتقاضون ef‏ وقد قسمت العيّنة إلى طبقات» وكانت الطبقة زمرة من 
النواحي المتشامبة من حيث BUS‏ مجتمع المزارع فيها. ومن حيث نسبة الأرض المزروعة 
الى أراضى المزرعة . وبا أن كسر المعاينة 1.9% فيمكن تجاهل الات م م . 


7 2> 2 
ري )ما‎ = y Ne Se 


kon, 
والإجراء الصحيح هو أن نحسب ضمن كل طبقة على حدة ,«/8],35,2 » وذلك من أجل‎ 
النوعين من الوحدات. مستخدمين تحليل التباين والعبارة )9.8( . وسنستخدم إجراءً‎ 
. أبسط كتقريب‎ 

وقد احتوت الطبقة » بصورة عامة. بين 300 و 450 مزرعة» وقد أخذ من كل 
طبقة وحدتي معاينة أو ثلاث وحدات» حيث تتضمن كل وحدة 3 مزارع » بحيث 
تصبح المعاينة تناسبية Ly is‏ وبفرض أن التناسب محقق أي n, /N,=n/N‏ © يمكن 
كتابة : 


wi N 
VP) = E NLS, a gs 
n 


. 
- 


من كل منها متوسطها ”:3 . 


هذا إذا فرضنا أيضًا أن YS?‏ يتغير Fes‏ بين طبقة وأخرى» بحيث يمكن أن نضع بدلا 


rey‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


وقد تم الحصول على تقديرات Ss;‏ من تحليل العاين E‏ الحدول )1-4( 
القائم على أساس المزرعة الواحدة . 


جدول (4 _ ) تحليل تباين عينة (عدد العمال (ops sl‏ (على أساس المزرعة الواحدة) 
لي ا 


متوسط درجات 
الربعات ا حرية 
6218 825 ما بين ae‏ دمن الت 
366 3593 ما بين pis‏ ارع ضمن الطبقات 


وني حالة زمرة من ثلاث مزارع حدم متوسط المربعات 6.218 = 53 كتقدير 
ل Sg‏ على أساس المزرعة الواحدة. وف حالة مزرعة بمفردهاء مستخدمين 
)9.8( » نجلا 


6.218 +2(2.918) 


§? = 3 =4.018 


وباستخدام النظرية (N)‏ نتيجة )7( يشير AS Jl‏ 6.218 الموافق لزمرة المزارع 
الغلاث» و 4.018 الموافق لمزرعة بمفردهاء إلى التباينات النسبية التى حصلنا عليها من 
أجل حجم كلي مثبت للعينة . وتعطي مجموعة المزارع حوالي ثلثي دقة مزرعة بمفردها . 
ويمكن لاعتبارات التكاليف أن نجعل النتيجة في صالح الوحدة التي تتضمن ثلاث 
مزارع . l‏ 


)٤ - 4)‏ التباين بدلالة الارتباط ضمن العنقود 
بحر هين عن علاقات التباين بدلالة معامل الارتباط م بين العناصر الواقعة في 
العنقود نفسه» وقد استخدم هذا الأسلوب ls‏ في المعاينة النمطية (فقرة ۸ - ") . 
0 تكن e‏ للعنصر j‏ ضمن الوحدة i‏ » وليكن pety,‏ الوحدة 
oa st °‏ إلى التمييز بين نوعين من المتوسطات : المتوسط لكل وحدة 
y,/‏ × =¥ والمتوسط لكل عنصر y,/NM=Y¥/M‏ > = ۲ . والتباين بين العناصر هو: 





Yvy المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد متساوية الحجم‎ 
2, (vy ý’? 
J 
NM -1 
JSAM على‎ sip ela aad الارقياظ‎ ales (= A وقد غرف ققرة‎ 
الم‎ 21: ZL w- Dox = ¥) 
j< 


„EO Dox ال > لا‎ 
E(y,— Ý} (M —1)(NM — 1)S? 


52- 


(9.9) 


وعدد الحدود. ع . في البسط (الحدود الجدائية) هو Li NM(M-1)/2‏ 8 في elall‏ 
فيساوي (NM-1)S°INM‏ . 


نظرية (۲-۹) 

إذا Lge Carew‏ عشوائية بسيظة عن n‏ عقوا كل ما Wate M ot‏ 
من NI‏ عنقودًا في المجتمع . فعندئذ يكون متوسط العيّنة لكل عنصر y‏ تقديرا غير 
منحاز ل ۲ بتباين يساوي , 


1 


1-f 


9 NM - 1 
ينتير : - رت‎ 1 1 +(M-—1)p] 
1 
1ے‎ +(M-1)p] (9.10) 


حيث م معامل الارتباط ضمن العنقود . 


برهان 
لنرمز ب«المجموع العنقود أو #/نلارة-ر وبالاستناد إلى النظريتين (؟ )١-‏ 
و(۲ (Y‏ نجد أن y‏ تقدير غير منحاز ل ۲ بتباين» 


v= L-T) 


N=1 


إلا إن ۴م =۴ وترهة = تر . وبالتالی يكون ر تقديرًا غير منحاز ل ۲ بتباين يساوي, 


تقنية المعاينة الإحصائية 


YEA 
Vj) =f E v- 2 
nM? N-1 (9.11) 
دب‎ ¥)= : 
3; Onu- D+ 02 P+. -tymu ae 


20- YY EE o- +2 È Oy- Dou = ¥) 


= (NM - TE E EE 
= (NM — 1)S7[1+(M-—1)p] (9.12) 


مستخدمين تعريف Gp‏ )9.9 . لنعوض (تر)۷ في (9.11) . فهذا يعطي , 


- 


«i= sf NM -1‏ 
.لد( Vj‏ 
arg gS +M De]‏ = 
وهو المطلوب . o‏ 
وإذا أخذنا عينة عشوائية من 204 pase‏ فإن العلاقة الموافقة ل VO)‏ هي 
العلاقة )9.10( نفسها باستشناء الحد بين فوسين. ويبين العامل : 
1+(M-1)p‏ 


مدى تغير التباين عند استخدام عنقود كوحدة معاينة بدلا من عنصر بمفرده. وهذا 
العمل هو إذا >i‏ ر التصميم deff‏ الذي عرّفه e ES‏ 
وإذا كان 0<ميكون العنقود د أقل دقة من أجل حجم معطى للعيّنة . وإذا كان 
wat KS 6p >0‏ أحياناء فإن العنقود يكون iso Sl‏ . والنظرية )4 - 7) هي تعميم 
بسيط للنظرية A)‏ -۲) بالفصل الثامن . 

aig‏ إعطاء ale‏ بديلة pot‏ ب ب ,5 للتباين بين مجاميع العناقيد. على 
اشا ل وحدة بمفردها. فعندئذ 

¥ (yı - P= (N- DMS, 

ويمكن كتابة المعادلة (9.12) على الشكل. 


(N -1)MS,? = (NM — 1)S°[1+(M~ 1p] 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد متساوية الحجم ۳4۹4 


بحيث یکون» 
=A UMS, —(NM—1)S? S-S‏ م 
(M=1)S? (9.13)‏ 011-1()04-1(52) 


عندما تكون الحدود في 1/۸ مهملة . 
والجدير بالملاحظة هو قيمة متوسط مربعات ما ضمن العناقيد : 


Sw SEE Oy) /N(M-1) (9.14)‏ 
وبالاستناد إلى تحليل التباين في تصنيف أحادي نجد» 


(NM - 1587 - > ببر)‎ - F/M +> S (yy — J) 





NM - 1 
-OMD sarı +(M-1)p]+N(M-1)8,? 
¢ A> (9.12) وبالتالي» من‎ 
2_NM-1 5 
وح دي‎ Sp) )9.15( 


وقد Hurwitz « Hansen eJ‏ « و Madow‏ )1953( » مناقشة جيدة للقيم 
العددية ops‏ أجل مفردات dale‏ وڪچ dale‏ للعنقود. م يعتتبرول p‏ 
«كمقياس تجانس» للعنقود . 


)0-4( دوال تبایسن 

في بعض أنواع المسوح الإحصائية» على c JUI der‏ معاينة cå y‏ أو جني 
JS pat‏ أو مسوح إحصائية خاصة بالمزارع حيث plies‏ وحدات معاينة مساحية. 
يمكن أن يشكل مشكلة حجم الوحدة العنقودية متغيرا مستمرًا تقريبًا. وعند البحث 
عن أفضل وحدة» لا تكون الشكلة مشكلة اسار بون Cae‏ او تلاثة sods ge‏ 
CF‏ تجربتهاء وإنا إيجاد القيمة الملل MJ‏ باعتبارها متغيراً شترا . وتستدعي هذه 
JL‏ طريقة للتنبؤ بالتباين 57 بين وحدات المجتمع ŠIS‏ في M‏ . وبالاستفادة من 
fale‏ التباين يمكن ale]‏ ,5 إذا علمنا (I)‏ التباين CHS?‏ جميع عناصر المجتمع و(ب) 


Yo:‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


3 أسلوبنا هو التنبؤ ب ,5و ”ك 
التباين دك بين العناصر الواقعة في الوحدة ها Seeds‏ : 


وإيجاد Si‏ بوساطة تحليل الاين : 


عزة ad Sede ll‏ 
وينتج بيان العينة تقديرين ل ”5و ”كمن أجل حجم الو لک plead?‏ 
ily. clan‏ . 
وبا أن gas?‏ التباين بين العناص فإنه لا يتأثر بحجم الو و 
الوحدة الكبرى. وإذا كانت الوحدات 


ET‏ ازديادها عندما يزداد حجم 
z‏ : الوحدة المستخدمة a‏ 


الكبرى التي سندرسها تختلف في حجومها اختلاًا بسيطا عن ال 

فيمكن كتقريب أول اعتبار LES‏ مستخدمين التقدير الناتج 

ويقترح البحث الذي قام به McVay‏ )1947( أن هذا التقريب يمكن أن يكون في الغالب 

ey 
1944; Mahalanobis, 1942; Jessen) وكتقريب أفضل. تمت محاولات‎ 

و Hendrick‏ ,1944 لتطوير قانون عام سا CR‏ ندل" aS?‏ ع حجم الوحدة . وف عدة 


مسبو إحصائية زراعية . بدا S?‏ وكأنه bi»,‏ ب GiM‏ للعلاقة التجريبية › 


S„ = AM (g>0) )9.16( 


حيث 4 وه ثابتان لا يعتمدان على M‏ . وني هذه العلاقة يتزايد 52 باطراد كلما 
ازداد M‏ . ويكون ۾ bale‏ صغيرا . . ويمكن توقع منحى من هذا النوع , عند وجود قوى 
قاوس Lagat,‏ ماما عل عتاصر قرية من بعش . فا مناخ , ونوع التربة والطبوغرافياء 
والوصول إلى الأسواق» ميل جميعها إلى أن تجعل للمزارع المتجاورة مقوّمات متشامة . 


ومن الناحية op «AS‏ الصيغة مفتوحة للاعتراض, باعتبار أنها تجعل 
یراید بدون حدود عندما يتزايد M‏ . وإذا فرضناء وهو فرضص يبدو a Gala‏ أنه لا 
يوجد أي ارتباط بين العناصر البعيدة عن بعضهاء فقد تكون الصيغة الأكثر ملاءمة, 


في Ae‏ ی من حد أعلى في حالة ٨4‏ كبير. وعلى أي Ji‏ 


op‏ أ 
ستكون كافية إذا أعطت تلاؤما Jue‏ إل أي صيغة 


| فوق مدى M‏ الذي تتطرق إليه الدراسة . 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : Aske‏ متساوية الحجم ١‏ وم 


وفي حال ملاءمة هذه الصيغة للواقع المدروس فإن الرسم البياني ل log S?‏ 
مقابل ۷1 08/ ينبغي أن يكون es‏ مستقيً . ولتقدير الثابتين slog A‏ نحتاج إلى قيم 
*5 الموافقة لقيمتين MJ‏ على الأقل . وعلى الأقل Op‏ ثلاث قيم ل M‏ ضرورية من أجل 
MJ ۰‏ على PI‏ قيمع 
أي تقويم لخطية الملاءمة . 
ونجد من تحليل الاين ف الحدول )0-4( col‏ 
ç2 (NM- 1)S?-N(M~1)S,‏ 
j N-1‏ 


_ (NM ~ 1)S’— N(M~—1)AM® 
N-1 


MS*—(M—1)AM® (9.17)‏ = 
وقد أشار Hendricks‏ )1944( إلى aif‏ يمكن اعتبار المجتمع بكامله كوحدة معاينة كبرى 
واحدة تتضمن NM‏ عنصا . وإذا صخت )9.16( فعندئذ “(52-4)2/34 . وفائدة هذا 
التذيير هو أله يمكن OV‏ تقدير قي A‏ و من البيان الإحصائي لمسح استخدمت فيه 

قيمة واحدة ل M‏ فقط . والمعادلتان اللتان تقودان إلى التقديرين CLA‏ 

log S„7 = log A +g log M (9.18) 

log S? = log A + g log (NM) (9.19) 

وبالاستناد إلى )9.17( تصبح صيغة S‏ على الشكل : 


Sy = AM°[MN® - (M — 1([ )9.20( 


ولا تجهّزنا هذه الطريقة بإمكانية تدقيق صحة العلاقة (9.16) وقد تصح العلاقة» 
وبجودة AIS‏ في حالة قيم صغيرة CMJ‏ ولكنها تفشل في حالة قيم كبيرة في مثل 
ا حجم NM‏ . 

وقد قُدّمت العلاقة )9.16( كمثال على الطرائقية أكثر من كونها قانونًا Úle‏ 
والقارىء الذي يواجه مسألة مشابهة» ينبغي له أن يضع ويختبر أي نوع من الصيغ التي 
تبدو أكثر ملاءمة لمادته. dy‏ بعض الحالات يمكن أن يكون lologs,’‏ خطية فى M‏ 
|S‏ اقترح Fairfield Smith‏ )1938( في حالة بيان إحصائي يتعلق بالإنتاج . 


a rey‏ العاينة الإحصائية 


Papi 4) 

sl eae as fe)‏ وكتوضيح لدور EREA Iis‏ سنستعرض حالة تكلفة 
طورها Jessen‏ )1942( لمسوح إحصائية تتعلق بالمزارع > كانت وحدتها الكبرى عناقيد من 
المزارع المتجاورة . 

ونميز هنا مركبتين لتكلفة العمل الميداني» المركبة الأولى CMN‏ ؟ تكلفة المقابلة 
وتكلفة السفر من مزرعة إلى مزرعة ضمن العنقود . 

أما المركبة الثانية» en‏ » فتقيس تكلفة السفر من عنقود إلى آخر. Seis‏ 
aaa el‏ ا oda ol‏ التكلفة تتعبر» ا E‏ ونا لاجد 


C=c,Mn+c,Vn (9.21) 


وبفرض أن المعاينة عشوائية بسيطة» ومع تجاهل عامل ال ت م م فإن تباين المتوسط 
لكل عنصر 7 هو 5/۸1 وهذا يساوي بالاستناد إلى )9.17( » 
 S’-(M-1)AM®!‏ _„ 

Viy)= SOM aM (9.22)‏ 
ولتحديد الحجم الأمثل للوحدة» نجد M‏ » وبالمناسبة ” أيضاء التى fad‏ ۷ في هايته 
الصغرى من أجل © مثبتة . والحل العام معقد» مع أن تطبيقه في مسألة عددية ما لا 

. صعوبة كبيرة‎ pii 


وبحسابات بسيطة يمكن الحصول على المعادلة التي تعطي القيمة المثلى 
1.M4‏ إذ نحل Vol‏ معادلة التكلفة (9.21) كمعادلة من الدرجة الثانية في liage Vn‏ 
«daw‏ 


2M 0 406 75 (9.23) 





والمعادلة المستخدمة لحساب القيمة 7 1 


Ct+tAaAV= c,Mn ام‎ 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد متساوية الحجم yoy‏ 


وبالتفاضل وملاحظة أن aV/an=-V/n‏ . نحصل على المعادلاات» 


n: بيده‎ Lenten AF AY (9.24) 
on n 
M 5089-3 دل‎ 
لحت سايق‎ )9.25( 


لنقسم )9.25( على )9.24( بحيث نحذف ۸ » فيقودنا ذلك إلى» 


n dV cın 
ل‎ 
V aM cıM +żcan ر‎ 
of 
M AV EEE EE 
VaM 1+c,/2c,MVn (een) 


وإذا عوضنا Vin‏ من )9.23( » نحصل بعد التبسيط على » 


9.27 و 
د V aM c‏ 





وبكتابة الطرف الأيسر من هذه المعادلة بكامله وتغيير إشارات الطرفين نجدى 


AM [gM —(g — “ue 
[g (g 1)}_ 1 -(1 AM) (9.28) 
C2 


S*-(M-1)AM*"! 
ولا يتضمن الطرف الأيسر أيّا من عوامل التكلفةء‎ . MS وهذه المعادلة تعطى القيمة‎ 
باعتبارها تعتمد فقط على شكل دالة تباين ونرى بوضوح أن كلا الطرفين دالة متزايدة‎ 
وذلك ضمن منطقة الدراسة . ولنفرض الآن أننا وجدنا‎ 1 M>1,g>0 من أجل‎ 3 M في‎ 
على هذا‎ ٤, وي© » ونرغب في دراسة تأثير الزيادة في‎ ©, CS حلا من أجل قيم محددة‎ 
الحل . فنلاحظ عندئذ أن الطرف الأيسر لا يعتمد على ,© . إلا أن الطرف الأيمن يزداد‎ 

عندما تزداد ey . C,‏ أي le‏ فقد وجد أن القيمة المثلى ل M‏ تتناقص بسبب وجود 
× في الطرف الأيمن . وينتج التناقص في (EEC,‏ مشاببًا . 

والآن يتزايد ,© إذا ازداد طول المقابلة» Ley‏ يتناقص BIC,‏ أصبح السفر 
أرخض. أو إذا أصبحت المزارع في منطقة معينة أكثر ojas BLS‏ الحقائق تقود إلى 


vot‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


الاستنتاج ob‏ الحجم الأمثل للوحدة يصبح أصغر عندماء 
يزداد طول المقابلة. 
يصبح السفر أرخص» 
تصبح العناصر (المزارع) أكثر BES‏ 
تزداد الكمية WAY‏ للنقود المستخدمة (C)‏ . 

وهذه النتيجة مستقاة من النوع المستخدم لدالة التكلفة وستحتاج إلى إعادة نظر 
في Ul Ub‏ مختلفة . lel‏ توضح حقيقة أن الوحدة E‏ ليست خاصة مميزة ثابتة 
للمجتمع » ولكنها تعتمد أيضا على نوع المسح الإحصائي des‏ مستويات الأسعار 
والأجور. 

ويعطي Hurwitz « Hansen‏ « و Madow‏ (1953) مناقشة ممتازة لبناء دوال تكلفة 


من أجل مسوح إحصائية تتضمن معاينة عنقودية . 


(V = 9(‏ المعاينة العنقودية في حالة النسب 
| تنطبق الطرق نفسها على معاينة عنقودية في حالة النسب. فلنفرض أنه يمكن 
ااب ا ال M‏ في أي aie‏ إلى P= 4 Oly «cree‏ هي نسبة العناصر 
ek l ae 3 pi‏ عشوائية بسيطة من n‏ عنقودًاء ونستخدم المتوسط 
م للنسب الملحوظة Hall Jp,‏ كتقدير لنسبة المجتمع م . 
وكا نذكر (فقرة (Y-Y‏ فإننا لا نستطيع استخدام نظرية ثنائية الحد 
V(p) LY‏ . ولكن يجب تطبيق العلاقة الخاصة بالمتغيرات المستهرة قل العو 





» م . وهذا يعطي‎ 
N 2 
( yok) 5 
V(p) Nonna RTD nF (9.29) 
p 5 Nn = 


ch الوجه الآخر. إذا أخذن عينة عشوائية‎ Ses 
ieee فاستنادًا إلى نظرية ذي الحدين (نظرية‎ 
نحصل على يا حر‎ OT (نظرية‎ OTS 
neal بن تروفق‎ 
een NM-nM) PQ „N-n PO (9.30) 
Van(P)= NM-1 nM N nM 


سسب بي س — 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد متساوية الحجم Yoo‏ 


وذلك إذا كان N‏ كبيراً . وبالتالي Ow‏ ن عامل f‏ ثر التصميم deff‏ 6 وهو 


Vip). MY (pi-P)’ N 9.31 
Viin(P) NPQ Us : ش‎ i 


التغبر النسبي ف التباية الذي يعود إلى استخدام العناقيد . والقيم العددية لهذا العمل 
مفيدة ٤‏ صنع تقديرات تمهيدية wot‏ العينة 2 حالة معاينة goes ee‏ أو 
الحجم المطلوب id)‏ بالاستناد إلى علاقة التوزيع الثنائي , ثم يضرب بالعامل 
للحصول على الحجم الذي سيكون ضروريًا في حالة معاينة عنقودية . ولتوضيح الفكرة 
انظر Cornfield‏ )1951( . 
وتباينه معطى تقريبًا بالعلاقة (فقرة Y-Y‏ 1( 

1 M? (p:— PY 


N-n i=1 


n=. تت‎ E 
(P) S تسر‎ NI 


(9.32) 


وإذا قورنت هذه العينة بعينة عشوائية بسيطة من nM‏ من e poll‏ فإننا نجد 
كتعميم ل (9.31) e‏ 


2 = 2 
Vip). 2M; (pi—P)* (9.33) 


Vein (p) NMPQ 

وكما في حالة المتغيرات المستمرة» فإنه يمكن تقصي نسبة حجم العنقود إلى تباين 
ما بين العناقيد, إما بالتعبير عن العامل في المعادلتين (9.31) و )9.33( كدالّة فى M‏ أو 
بالاتجاه إلى علاقة بين تباين ما ضمن العنقود و . وإذا خصصنا القيمة 1 إلى أي 
وحدة تقع ضمن الصف © و( إلى أي وحدة أخرى» تكون المعادلة الأساسية لتحليل 
التباين من أجل 4! مثبت هي : 
NMP(1—P)=M > (p,—P)?+MY p,(1—p,) (9.34)‏ 

مجموع المربعات الكلي = مجموع مربعات ما بين العناقيد + مجموع مربعات ما 
aces‏ الاين 


تیت تقنية المعاينة الإحصائية 


ويمكتنا أن : نحسب من هذه العلاقة متوسط مربعات ما ضمن العناقيد ونرسم خطها 
البياني كدالة MG‏ . ويصف Mc Vay‏ (1947)كيف يمكن استخدام هذا التحليل 


لتقصي الحجم الأمثل للعنقود . 


تمارين 

9 )من أجل المعلومات الإحصائية في الجدول »)١-۹(‏ قارن الدقة النسبية 
الصافية للأنواع الأربعة من الوحدات» وذلك عندما يكون الحدف هو تقدير العدد 
الكلى للأغراس في المسكبة بخطأ معياري يساوي 200 غرسة (لاحظ أن عامل 

SUI أجل المعلومات الإحصائية 3 الحدول )0%( 3 الفصل‎ ATG 
cpl قذر الدقة النسبية للأسرة مقابل الفرد. وذلك لتقدير نسبة الجنس ونسبة الأفراد‎ 
. عشر السابقة » مفترضين أن المعاينة عشوائية بسيطة‎ SY راجعوا طبيبًا في الأشهر‎ 

(۳-۹) قسمنا Lane‏ من 2500 من العناصر إلى عشر طبقات. تحوي كل 
منها 5 وحدات كبرى تتألف كل منها من 50 rare‏ وتحليل تباين المجتمع » على أساس 
العنصر الواحدى ولفردة واحدة. هو کا يل : 





ما بين الطبقات 9 30.6 
مابين الوحدات الكبرى صمن الطبقات 490 3.0 
مابين pols‏ ضمن الوحدات الكبرى 2000 16 


س ۹ 
متجاهاين عامل اد ت م م٠‏ هل تكون الدقة النسبية للوحدة الكبيرة إلى الوحدة 
الصغيرة أكبر في حالة المعاينة العشوائية البسيطة منها فى المعاينة العشوائية الطبقية 
(مخاصة تناسبية)؟ a Ea‏ 
Vines (2.4)‏ نيعا بحتوي على LNM‏ من العناصر إلى L‏ من الطبقات› 


تتألف كل منها من N‏ وحدة كبيرة» وكل من هذه الوحدات الكبيرة تحتوى على -aM‏ 
الوحدات الصغيرة . st,‏ الكميات التالية من تحليل تباين اليم أسا oe‏ 
الواحد : o‏ — 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد متساوية الحجم Yov‏ 


- متوسط مربعات ما بين الطبقات 

: = متوسط مربعات ما بين الوحدات الكبيرة ضمن الطبقات 

© = متوسط مربعات ما بين العناصر ضمن الطبقات . 

إذا كان N‏ كبيراً وتجاهلنا عامل ال ت م م» فيل أن الدقة النسبية للوحدة الكبيرة إلى 
الوحدة الصغيرة (عنصر) تتحسن من خلال التقسيم إلى طبقات إذا كان : 


(M=1) M_1 
S? رک‎ S? 





T (9 - 4)‏ مسبم إحصائي 3 فى الريف كانت وحدة المعاينة عنقودًا من المزارعء 
ووجدنا أن كلفة da‏ عينة eee‏ ھی 2 


C=4tMn+60Vn 
dol, هو الزمن بالساعات الذي نقضيه في الحصول على الأجوبة من مزارع‎ t حيث‎ 
-1-2 ¢ M=1,2,10 حالة‎ Gn وإذا أنفقنا 2000 $ على هذا المسح» نجد أن قيم‎ 








: هي کا يلي‎ 
M 
1 5 10 
= hr 400 131 74 
=2hr 156 40 21 





تحقق من قيمتين من هذه القيم للتأكد من أنك تفهم استخدام العلاقة . 
وتباين متوسط العيّنة (متجاهلين ال ت م م) هوء 
]م10- +31 
n‏ 

وإذا كان 0.1-ممن آچل جح قيم لابين 1و 30 فيا حي جم الرحده الأكتر دد في 
حالة )1( =t‏ نصف iele‏ (ب) t‏ =2 ساعة؟ كيف 5 تفسر الفرق بين النتيجتين؟ ١‏ 

(9 -5) إذا توافر 5000 $ لمسح إحصائي » فهل تتوقع تناقص أو تزايد الحجم 
الأمشل للوحدة (بالمقارنة مع 2000 8 )؟ أعط أسبابًا. ويمكنك. إذا رغبت» إيجاد 
الحجم الأمثل للتحق من صحة محاكمتك . 


)( BD a) 


المعاينة العنقو åja‏ و حيدة المرحلة: 
عناقيد Gls‏ حجو م غير متساو ية 


)١ -19(‏ وحدات عنقودية OAS‏ حجوم غير متساوية 
في معظم التطبيقات تتضمن الوحدات العنقودية (مثلاء مناطق» ele (Ode‏ 
مدينة) أعدادًا Lake‏ من العناصر أو الوحدات الحزئية (وحدات مساحية. 57 
أشخاص) . giles‏ هذا الفصل بعضًا من الطرق العديدة التي تم الوصول إليها سواء 
أكانت Ley Éb‏ العيّنة أو للتقدير» وذلك في حالة وحدات عنقودية بحجوم غير 
متساوية . ليكن M,‏ عدد العناصر في الوحدة ¡ . فنعلم سابقا طريقتين مألوفتين لتقدير 
مجموع المجتمع Y‏ للقياسات ,لا . 


عينة عشوائية بسيطة من العناقيد : تقدير غير منحاز 


M 
y= È y= Mii لنرمز ب‎ (aw |S 


لجموع المفردة في الوحدة العنقودية ¡ . فإذا فرضنا عينة عشوائية بسيطة حجمها ۸ من 
الوحدات ال ١‏ في المجتمع ob‏ تقديرًا غير منحاز ل ۲ هو (استنادًا إلى النظرية ١-۲‏ 
نتيجة ) 6 


s N 
Y= nim, (9A.1) 


وبالاستناد إلى النظرية (Y-Y)‏ يكون me‏ 


Ma 


vog 


۳۰ تقنية المعاينة الإحصائية 


VP) - xa- Na-p & ial l 


حيث Y=Y/N‏ هو متوسط المجتمع على 8 الوحدة العنقودية . 

ا ا ن التقدير Y‏ فقير الدقة. Sus,‏ هذا عندما تختلف ال ,ر 
(المتوسطات على أساس العنصر الواحد) اختلافًا بسيطا من وحدة إلى وجدة بينم 
يتغير M,‏ كثيرا . by‏ هذه ا حالة يتغير My,‏ - بر كثيراً أيضا من وحدة إلى وحدة 
ويكون التباين في EnS (9A.2)‏ 


(9A.2) 


عينة عشوائية بسيطة من العناقيد : تقدير النسبة إلى الحجم 
لیکن . 
N‏ 
العدد الكلى pol‏ فى المجتمم Mi=‏ < = 
l‏ د الكلي صر في المجتمع 2 
وإذا كانت المقادير c M,‏ وبالتالي ,4 e‏ جميعها معروفة» نجد تقديرًا بديلا هو 
التقدير النسبة حيث نتخذ M,‏ كمتغير مساعد × . 


(متوسط العينة لكل =M = (pas‏ 2ك =M‏ يلآ 





ووفق رموز التقدير النسبة نجد أن نسبة الجتمع R=Y/X= Y¥/Mo= p,‏ وهو متوسط 
المجتمع لكل عنصر. وبالاستناد إلى النظرية »)١1-5(‏ مفترضين أن عدد العناقيد في 





العينة كبس نجد 
(yı MP?‏ > 
NALD is‏ 
V( FR) = a- N (9A.3)‏ 
NLP ÈM- (9A.4)‏ 


n N-1 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد ذات حجوم غير متساوية ۳٦١۱‏ 
وكما يظهر من OAM)‏ « فإن تباين Ye‏ يعتمد على التغير بين المتوسطات لكل عنصر وقد 
وجد أنه على الغالب أصغر بكثير من Vt)‏ 

sity 4 5‏ 
لكل عنصر. وي هذه الحالة تكون التقديرات الموافقة 


i 


وهكذا لا يتطلب ملا إلا معرفة ال ,التي تقع في العيّنة التى اخترناها . 


| (1-19) المعاينة في حالة احتمال متناسب مع الحجم 
إذا كانت المقادير M,‏ جميعها معروفة. فتوجد طريقة أخرى Hansen lay pb‏ 
و Hurwitz‏ (1943) وهي اختیار الوحدات باحتمالات متناسبة مع حجومها M,‏ . ونوضح 
طريقة اختيار وحدة بمفردها من المجتمع الصغير التالي المؤلف من N=7‏ وحدات . 





المدى الحجم 
المخصّص M EM‏ الوحدة 

1 3 3 1-3 
2 1 4 4 
3 11 15 5-15 
4 6 21 16-21 
5 4 25 22-25 
6 2 27 26-27 
7 3 30 28-30 





وقد شكلت المجاميع التجميعية ل ,1 . ولاختيار وحدة نسحب عددًا عشوائيًا 
بين 1 و 3,30 . لنفرض أن هذا العدد 19 . ففي العمود 3/44 يقَع العدد 19 في الوحدة 
الرابعة التي تغطى المدى من 16 إلى 21 ب| فيه الطرفان )16 5 21( ومع هذه الطريقة في 
السحب يكون احتمال اختيار أي وحدة أخرى متناسبا مع حجمها. 


ry‏ تغنية المعايئة الإاحصبائية 


وتكون هذه الطريقة في اختيار وحدة مريحة» فقط عندما يكون /(معتدلاً. Gat‏ 
المعاينة الطبقية عندما تكون الحجوم ,معتدلة أو صغيرة» ذلك OF‏ تجميع المقادير 
M,‏ يمكن أن يستهلك الكثير من الوقت في حالة N‏ كبير (مثلا .(N=20,000‏ وفي هذه 
JLI‏ أعطى Lahiri‏ )1951( طريقة بديلة تتجنب عملية التجميع . ليكن ,۸ أكبر 
المقادير M,‏ ولنسحب عددًا عشوائيًا بين 1 و/2 ؛ لنفرض أن هذا العدد هو: . نسحب 
الآن عددًا عشوائيًا آخر Gum‏ 1 و M‏ فإذا كان ” أقل من أو يساوي e M,‏ نختار 
الوحدة : . وإذا لم يكن» نسحب زوجًا اخر من الأعداد العشوائية. ومن الطبيعي أن 
تتعرض هذه الطريقة لأقل ما يمكن من الاعتراضات عندما لا تختلف المقادير كثيراً 
بعضها عن بعض . 


لنفرض oY‏ أن ۸<1 . ولنفترض Lig.‏ أن المعاينة مع الإعادة. فلاختيار وحدة 
ثانية Gis‏ لطريقة التجميع نسحب عددًا عشوائيًا جديدًا بين 1 و30 . إلا cal‏ وخلافا 
للمعاينة بدون إعادة, لا نحظر اختيار الوحدة 4 للمرة الثانية . ومع هذه القاعدة» تبقى 
احتمالات الاختيار متناسبة مع الحجوم عند كل سحب وميزة الاختيار مع الإعادة هو 
بساطة العلاقات الخاصة بالتباينات الصحيحة أو المقدّرة للتقديرات . 


وفي UL‏ المعاينة بدون إعادة» على الوجه الآخر (فقرة 2)5-14 يكون 
الاحتفاظ باحتهالات اختيار متناسبة مع الحجوم المختارة أكثر صعوبة» ويصبح Jele‏ 
أم آجلا Leg‏ من المستحيل مع تزايد ” . ويمكن رؤية هذا في ا حالة المتطرفة 5-7 في 
المثال السابق (مع أنها غير عملية). وإذا قمنا بالاختيار بدون ciale,‏ فقد يكون من 
المؤكد اختيار كل وحدة من وحدات المجتمع وذلك بصرف النظر عن الحجوم الأصلية 
M,‏ . وعلى أي حال» ففي حالة معاينة طبقية تكون الحجوم ليها cine‏ فت 
أبحاث كثيرة (فقرة 1-14( لتطوير طرق عملية للمعاينة باحتمالات غير متساوية 
وبدون إعادة . 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد ذات حجوم غير متساوية Pr‏ 


)1-14( الاختيار باحتمالات غير متساوية مع الإعادة 
لنختبر الوحدة aay M/M, Jarl i‏ الإعادة» حيث ,7:11 -,14 فسنبينٌ أن تقديرًا 
غير منحاز لمجموع المجتمع اهو 


Y= cl ite . ۰+ y( (9A.5) 


(متوسط متوسطات الوحدات لكل عنصر) =M,‏ 
وللمقارنة مع طرق لاحقة سنرمز لهذا التقدير ب ,۶ . وبالإضافة إلى ذلك» 


V( pps) -o 5 M,(y, - 7 (9A.6) 


بحيث يعتمد تباین alte P,‏ مثل تباین ,ل على تغير متوسطات الوحدات لكل عنصر 
وفي بعض التطبيقات نعلم الحجوم M,‏ بصورة تقريبية فقط . by‏ تطبيقات 
أخرى لا يكون «الحجم» عدد العناصر في الوحدة ولكنه قياس لكبرهاء يعتقد أنه مرتبط 
ارتباطًا le‏ مع مجموع الوحدة ,ر. وعلى سبيل SUM‏ يمكن قياس «حجم» مستشفى 
بالعدد الإجمالي للأسرة أو بالعدد المتوسط للأسرّة المشغولة فوق فترة زمنية ما. وبصورة 
ماثلة» يمكن استنباط مقاييس ختلفة ل«حجم» مطعم. مصرف. أو منطقة زراعية . 
وبالتالى فإننا سنعتبر قياس حجم 1 واحتمال الاختيار الموافق 24/140 = ,2 » حيث 
5 وإلى الحد الذي يتعلق بالنتائج النظرية يمكن أن تكون المقادير Ghz,‏ 
ioy‏ من الأعداد الموجبة مجموعها فوق المجتمع بكامله يساوي الواحد وسنبين أن 


P کی‎ 2 
e Loz (9A.7) 
)لا‎ Lope) == È 2 (2 0 (9A.8) 


purely‏ البراهين طريقة قدمناها في الفقرة (۲- -'\( . ليكن ,اعدد المرات التي 
تظهر فيها الوحدة في ie‏ محددة حجمها e n‏ حيث يمكن أن يأخذ lt,‏ من 
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القيم هى. .13 ع SAS‏ توزيع التكرار المشترك للمقادير من أجل جميع الوحدات 
ال GN‏ المجتمع . 

وطريقة سحب عينة مكافئة لمسألة الاحتمال المعروفة التي نقذف فيها Sn‏ 
إلى ۸ صندوفًا الخ . وعند كل قذفة يمثل 2 احتمال أن تذهب كرة إلى الصندوق : . وبالتالي 
يكون التوزيع المشترك للمقادير gt,‏ توزيع متعدد الحدود. 


n! 


t b t 
عل‎ ae ran ا‎ 
TA uel 8 


والخواص التالية لتوزيع المتغيرات of‏ وهو التوزيع متعدد الحدود. a‏ خوراص معروفة 
جيدًا . 


E(t;) = 12 V(t) = nz,(1—2;), Cov (tit) = —NZ;Zj (9A.9) 


نظرية (V-14)‏ 
اذا سحا عة من ”من الوحدات باحتالات ومع الإعادة. فعندئذ يكون 
is‏ 
Dz (9A.10)‏ ب > مورلا 
تقديرًا غير منحاز ل Y‏ بتباین › 
V(Ypp2) = >È z(2- 91 (9A.11)‏ 
برهان 
يمكن كتابة 
yı È +12) -1 SDi‏ 2( 
ص p= Wis ee tive AA‏ 


المقادير ؛ المتغيرات العشوائية » lee‏ ال روال 2 مجموعة من الأعداد المثبتة. ومنه» 
وباعتبار dow ¢ Elt,)=nz,‏ من (98.9) : 








vo المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد ذات حجوم غير متساوية‎ 
A pn Ji =Y 
E(¥oo2) == ~¥ (n2) yi 
5 f 0 ٠. 9 4 sÍ f 
غير منحاز. وايضاء‎ 0 S 


vê hl È (2) ven? È Ê2 cova] 6^2 


-H[f (*)',0-2-2 £3 Hag) — @A.13) 
nLi=1 i=1j>iZi Žj 
(2 ~v)=2$ 2 - 


باعتبار أن 2,=1 . وهو المطلوب . 
و 0ت في النظرية )14+ 4( نجد النتائج الموافقة لمعاينة Verb‏ 
ويمكن إعطاء le‏ بديلة ل (يمم؟)۷ فمن (94.13) نجدى 


ic Zi) 


وبا al‏ 1-2 يساوي جموع كافة sii iil ith‏ فيتضمن معامل 
رفي Á> (9A.14)‏ لأ «ii‏ وسصوزة AL‏ يعضسن عامل 
ylz,‏ لا 2 . (dL‏ 


nV(Yoor) = ga 2142-2-2 3 a yy; (9A.14) 


1E (yez ya 
Te = 2 (2414 %71_2y,y) 
i= >i i j 
xuy 
on i=1 EE 22% Zj (9A.15) 
.)7-19( نظرية‎ 


إذا سحبناء مع الإعادة» عينة تتضمن « وحدة باحتالات تتناسب مع 
5-32 فيكون. 


۹ n yj pN 2 
v(Ypoz)= L (2- Fone) /n(n-1) (9A.16) 
i=1 i 


تقدير عينة غير منحاز ل (:مم۷)۴» وذلك من أجل أي n>1‏ . 


c daw برهان : من المطابقة الحرية المعتادة‎ 
n Yi x 2 n إلا‎ 2 95 
3 (2 28 =F (2 ير )م - و‎ — 7 (9A.17) 
i=1 Zi i=1 MZi 


Old . (9A.16) وبالتالي» من‎ 
7 A (Yi $ 6 
E[n(n-1)v(Y,,.)J=E 2 (2- 9 -AV Yop) (9A.18) 


ومن تعريف VP)‏ وبإدخال المتغيرات ؛. مستخدمين (94.11) في النظرية 
dou »)۱-۱۹(‏ 


a N fyi 2 a 
n(n—1)E[v(Y,,,)]=E 2 (2 r) —nV( Yopz) 


=n È 2(- Y) —nV Pope 

= n(n ~1) V( Pg pz) (9A.19) 

وهو المطلوب . 

وبها أن P‏ هو متوسط ۸ من القيم (9A.16) BALE y/z,‏ شكل بسيط جذا . 
وعندما يكون الاختيار متناسبًا حصرًا مع الحجم (أي أن (Z=M/M,‏ فيمكن التعبير 
عن النظريتين (19- )١‏ و(۲-۱۹) کا يلي . 
نظرية (۳-۱۹) 

إذا سحبناء مع الاعادة عينة تتضمن ۸ وحدة باحتالات تتناسب مع الحجم 
Z=M/M,‏ 6 فعندئذ يكون 


A 


Mo & (y¥i\_Mo 2 |. 5 
fm = E (2) -2 رو‎ = Mos (9.20) 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد ذات حجوم غير متساوية Yay‏ 
Y‏ المتوسط غير المرجح لمتوسطات الوحدات, تقديرًا غير منحاز ل Y‏ بتباين 


V(Ypps) = a 3 M;i- Ý (9A.21) 


وهذه النتائج تتبع من النظرية (A -١4(‏ باعتبار أن J} =y/M;‏ و Y=Y/Mp.‏ 


نظرية (14- 4) 
تحت شروط النظرية (19-") يكون 


(Lope) = Mo È (3-9 /n(n =1) (9۸.22) 


تقدير عينة غير منحاز ل VW Lops)‏ 
والنتيجة تتبع بتعويض Z=M/M,‏ في (98.16) » باعتبار أن Y=VIN,‏ و 


A 


Yppz = Moy. 
القياس الأمثل للحجم‎ )5 ~ 14) 
في الحالات التي يكون فيها قياس الحجم ,7 تقديرًا لكبر الوحدة» يبرز سؤال‎ 
مهم هو: ما هو قياس الحجم الذي يجعل تباين ,۶ أصغر ما يمكن؟‎ 
الآنء‎ 
v= إلا )بد‎ =2 (2-y) 


وتصبح هذه العبارة صفرا إذا كان ,رم وإذا كانت المقادير ,رجميعها موجبة» فهذه 
الملجموعة من القيم ,2 تشكل مجموعة مقبولة من الاحتمالات . وبالتالي op‏ أفضل 
قياسات للحجم هي أعداد متناسبة مع مجاميع المفردات ,رفي الوحدات المختلفة . 


وهذه النتيجة لست للتطبيق العملي المباشر؛ فإذا كانت المقادير y,‏ معروفة 
GUL‏ كامل المجتمع فسوف لا تكون العيّنة ضرورية . وتقترح النتيجة أنه إذا كانت 
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قياسات للحجم من أجل هذه المفردة. Lses‏ اختيار عينة » 3 التطبيق العملٍ. يجب 
طبعًا ألا يختلف قياس الحجم المستخدم من مفردة إلى أخرى. وإذا كان هناك جال 
للاختيار بين قياسين مختلفين للحجم» فمن EM‏ أن يكون القياس الأفضل هو 
القياس الأكثر قربًا إلى وضع التناسب مع مجاميع المفردات الرئيسة في الوحدات . 
(14- ه) الدقة النسبية لثلاث طرق 

نقارن في هذه الفقرة دقة الطرق الثلاث السابقة لتقدير مجموع المجتمع مع 
وحدات عنقودية ذات حجوم غير متساوية (مفترضين أن M;‏ معروفة إذا استدعت 
الطريقة ذلك) . 

. Ê, اختيار: احتمالات متساوية . تقدير؛‎ - ١ 

۲ - اختيار: احتالات متساوية . تقدير؛ Vp‏ 

*#- اختيار: احتمال متناسب مع الحجم . تقدير؛ Pops‏ 

ولا توجد قاعدة بسيطة لتحديد الطريقة الأكثر دقة بين الطرق الثلاث . وتعتمد 
المسألة على العلاقة بين ,9 و04 وعلى تباين Y,‏ كدالّة في M,‏ . وا حالة الملائمة لتقديري 
النسبة وال امح cel)‏ ترمز لاحتمال متناسب مع الحجم) هي تلك التي لا 
يكون :لا فيها على صلة ب 86 . والحالة الملائمة ل ,۶ هي تلك التي لا يكون مجموع 
الوحدة ledy,‏ على dhe‏ ب ,16 . 

ويمكن الحصول على بعض الدليل بالتعبير عن تباينات التقديرات الثلاثة في 
شكل قابل للمقارنة . وتفترض أن E-Pin- P/N SIS (NEN‏ 
ونفترض Lal‏ أنه يمكن إهمال الانحياز في ل . 

وفي حالة Ý,‏ نجد» من (9۸.2) أن. 
)9۸.23( “للا - nV(F,) = N(1-PE(Yi = ¥)” = (1-PE(Ny,‏ 

أما في حالة Vp‏ فنجد» من cof e (9A.4)‏ 


- اق 
(Moy, - Y)? (94.24)‏ )2م -1( = nV( fa) = N(1-f)EM?(y, - Ý’‏ 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد ذات حجوم غير متساوية ۳۹ 


. M =X M/N = M,/ N حيث‎ 
COT Loge ومن (94.21) نجد» من أجل‎ 


nV( Vine) = NMoEM, (yi > ý = mE) (yi ý? 
2 #2) (os, - y? (9A.25) 


ومن (9۸.23) (9A-24),‏ و (9A-25)‏ نرى أن (,۴ )| يعتمد على دقة المقادير Ny, = NM;‏ 
كتقديرات Vi Fe) tore lex . YI‏ و(يم,؟)۷ على دقة pall‏ ,1/4 /:نامالة = Moy:‏ 
كتقديرات e YA‏ وإذا لم يكن بتر على صلة ب فنتوقع أن يكون Mogi‏ أكثر دقة من 

Mi- صلة‎ deyi ونتوقع العكس إذا لم يكن‎ > NMJ: Jl 


وبالنسبة ل Pops Fa‏ نلاحظ من (94.24) و (94.25) أن V(r)‏ يعطي 
للوخذات الكبيرة ترجيحة Led pol‏ غا يعطيه VOR)‏ . وتلاحظ ضا أن 
,۶ وج يستفيدان من حد ال ت م م الذي يمكن أن يصبح كبيرا في طبقات صغيرة 
(مثلاً عندما (10 = iy. (my - 2, Ny‏ حدت هذه النقطة بتطوير الاختيار باحتهالات غير 
متساوية بدون إعادة. وتصح العلاقة (9A.24)‏ الخاصة Êr-‏ بالطبع » في العيّنات 
الكبيرة فقط . 

وقد جرت مقارنات إضافية بين الطرق الثلاث وفق نموذج مجتمع لا نهائي من 
قبل Cochran‏ الطبعة الثانية « Zarcovic, (1960) Yates, (1958, 1954) Des Raj‏ )1960( 
و Foreman‏ و Brewer‏ )1971( . ويفترض معظم الكتاب of‏ المجتمع المنتهي عينة 
عشوائية من مجتمع فوقي لا نهائي يكون فيه 
yı =a +BM, +e; E(e|M;) =0 (9A.26)‏ 
يما يؤمل أنه يشكل G a‏ للعلاقة التي تصح في العديد من المسوح الإحصائية . وجب 
أيضًا وضع بعض الفروض حول تباين ,»في عناقيد ذات حجم معطى . 
ومن (94.12) في الفقرة A)‏ 4)» نجد بعد القسمة على e (N-DEN‏ 


Yy.‏ تقنية المعاينة الإحصائية 

[(م -1) + V(e;) = V(y;|M;) = M,S*[Mp‏ 
وكتقريب يقترح هذا کرن؟ 1ء = Vle)‏ حيث ġ1<g<2‏ معظم التطبيقات . ومن 
النموذج dow (9A.26)‏ ¢ 


Y=a+BM+éy: =+ م‎ + (9A.27) 


ونفترض هنا أنه يمكن E, SLA]‏ ؛ وهذا يؤدي إلى تجاهل ال ت م م. ونستنتج أن 


nV (Fe) Eg,- P? = E[B(M,- M) +e;? 


= B? V(M;)+cE(M£) (9A.28) 


Vy, 
اللا‎ ex, روا‎ 


+cE(M#) (9۸4.29) 


2 
= Ela(1-M/N)+6,P= EL 


nV Nee = MEMO,- P= MEM] (579) +p) 


(M; - M)? y -1 ? V(M; - -1 
-a| E | + enim ) = SM EM ) (9A.30) 


وبالتالي. تكون ols‏ القابلة للمقارنة. بصورة تقريبية » نحت هذا النموذج هي : 


= B V(M;)+ cE(M?) eh) 
Ve. 2V(M, 
nV a? 7 ا‎ (9A.32) 
nee -2 2700 + eMEM* 7) (9A.33) 


لنعتبر أولآً 0 = a‏ الحالة التي لا يكون فيها ,ر على صلة Mi=‏ . فمن الواضح أن. 
Va > Vu‏ 

وإذا کان 8 كبيرا (ويصبح في هذه ال حالة ۶ ). فقد يكون ن تفوق التقدير النسبة كبيرا وفي 

حالة 0= » يكون, 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد ذات حجوم غير متساوية ۳۷۱ 


Vops < Va‏ من أجل 1< ع 
ويصح هذ بسبب أنه إذا 1015 < چ فالتغاير بین 4-1 و M;‏ موجب إذا 
كان1 <= ها وهو صفر إذا كان1 -دي, وهكذا نجد في Ue‏ 1<ع ¢ أن 


E(M§) = E[(M;(M; ([ - تالا‎ ) 3/15 `) 


وإذا كان 0 = < و0 # »بحيث لا يكون مجموع الوحدة :لا على Mi ilo‏ 
ob‏ يلآ هزم دان و و يول + ربا باستنا ء الحالة غير محتملة الوقوع2 - هو 0 - 6 . 

وعندما Y‏ ينعدم » ولا 8 يعتمد الإنجاز النسبي Ýr ÝL‏ 
و Fr‏ » على الحجوم النسبة ل lal‏ و إم| . وعلى سبيل Ge pe JU‏ 
pll‏ يا إذاكان e B?>a?/M?‏ 

وفيا يتعلق ب Vr‏ في مقابل Vos‏ نجد نجد أن معامل:2» هو نفسه تقريبًا 
في علا و مم Y‏ ومن او الى تمن م © يتوقع أن نجد في معظم التطبيقات التي 
يكون B40 kè‏ أن Vere > Ve‏ في حالة1 < هو لا < Vis‏ حالة 1>م . 


وتتفق نتائج هذا oe‏ مع النتائج المقترحة منذ بداية هذه الفقرة. فإذا 
كان y yi‏ يظهر Joes LaLs|‏ مع تزايد iM:‏ إن طريقة التسبة باحتالاات jra‏ 


وطريقة ال pps‏ إتتفوقان على التقدير غير المنحاز باحتماللات متساوية » وقد يكونان أكثر 
دقة بكثير. و E.‏ 
الاختيار بين التقدير النسبة وتقدير ال ام ح. وبا أننا نتوقع وقوع ۾ بين 1 و 2 فيكون 
تقدير الام ح» عادة» أكثر دقة» ونتائجه ليست مقصورة على العينات الكبيرة . 
ويساعد dm‏ الت مم التقديرين ,8 وجل عندما يكون هذا الحد غير 
مهمل . وبانتظار عمل لاحق (فقرة »)١7-19‏ تقترح الدلالات المتوافرة هنا أن أفضل 
طرق ال ام ح بدون إعادة تستفيد من حوالي نفس حجم حد ال ت م م استفادة 
المعاينة مع احتمالات متساوية . 


Yyy‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


)1-14( المعاينة باحتهالات غير متساوية دون إعادة 

انتج الكثير من هذا العمل dna‏ مسوح إحصائية واسعة سمت فيها الوحدات 
العنقودية Myf‏ ووفق مبدأ اخر (مثلاء الموقع الجغراني) إلى عدد كبير من الطبقات 
الصغيرة نسبياء ثم سحب عدد صغير فقط من الوحدات العنقودية من كل طبقة. 
والحالة 2 = cn,‏ التي تقدم درجة حرية واحدة من كل طبقة لتقدير أخطاء المعاينة c‏ هي 
حالة ذات أهمية خاصة. Lf oa‏ سحبنا وحدتين من طبقة» وأن الوحدة الأولى 
مسحوبة باحتمالات e z,‏ تتناسب مع قياس ما للحجم . ولتكن الوحدة : هي الوحدة 
المختارة. فإذا اتبعنا الطريقة الأكثر بداهة. فإننا نختار في السحب الثاني إحدى 
الوحدات الباقية بعد تخصيص احتالات هي (2:/)1-2 . وبالتالي يكون الاحتال 
الكلي لاختيار الوحدة :في أي من السحبين الأول أو الثاني هوء 


=z; +d ee =H) =a(1+È E (9A.34) 


iî 5 (9A.35) 


حيث (,2 -2/)1 < = A‏ مأخودًا فوق الوحدات ال N‏ جميعها. 
لنفرض أن :5:>22 فالاحتالات النسبية لاختيار الوحدات الباقية متناسبة 
مع قياس للحجم هو iz,‏ ومقدر العينة الذي قدّمه Horvitz‏ و Thompson‏ )1952( « 
p9‏ 
2 5 


1 2 


N | 


سيكون له Lise‏ تباين يساوي الصفر إذا كانت المقادير ,2 متناسبة مع المقادير 
cy,‏ باعتبار أن z=y/Y‏ > وستعطي كل وحدة اختيرت التقدير الصحيح 
y/z =Y‏ . إلا أن المقادير 2 / (9A.35) ar =F;‏ > هي داق أقرب إلى التساوي 
من المقادير ,2 الأصلية بسبب من العامل الثاني في (9A.35)‏ . وني المثال الذي 
أعطاه Yates‏ و Grundy‏ )1953( « مع N=4‏ ,0-2 و تساوي 0.2,0.1 ,90.3 0.4 وجد 
أن 2 تساوي 0.1173 ,0.2206 ,0.3042 و 0.3579 . 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد old‏ حجوم غير متساوية انفضا 
وقد استخدمت ثلاث طرق لمكافحة هذا الالتواء فيها نعتزم أن تكونه احتمالات 
الاختيار. واحدة نحتفظ فيها بالطريقة الطبيعية السابقة لاختيار ERI‏ ولكننا نقوم 
بتخيرات مناسبة في طريقة تقدير مجموع مجتمع . وواحدة نستخدم فيها طريقة مختلفة 
لاختيار العينة» وتحفظ هذه الطريقة Ti‏ مساوية nz, J‏ تحت فيود معينة نضعها على 
قم nz,‏ . وواحدة هي قبول بعض الالتواء في الاحتمالات إذا كان له ميزات مجزية 
(مثلاء في جال البساطة أو الشمولية) . وسنعطي في الفقرة (8-19) وما بعدها aluf‏ 
على الطرق الثلاث 
ونقدّم أولاً asl‏ العام الأكثر شهرة لمجموع مجتمع في حالة معاينة باحتهالات 
غير متساوية وبدون إعادة . 


phe (Vv -۱۹(‏ هيرفتز ‏ تومبسون (Horvitz-Thompson)‏ 
اختيرت عينة من ” وحدة» بدون إعادة» وفق طريقة ما. ليكن» 
=a,‏ احتمال أن تكون الوحدة i‏ ضمن العينة . 
5 = احتهال أن تكون الوحدتان :و زكلاهما ضمن العينة . 
فتصح عندئذ العلاقات التالية : 
J a; =n, È my = (n= 1) 3 L a= n(n —1) (9A.36)‏ 


i JF i j>i 

ولإرساء العلاقة الثانية» لنرمز ب PO)‏ لاحتمال أن تتضمن عينة one‏ الوحدات 
المحدّدة. فعندئذ يكون mj =TP(S)‏ فوق يع ال العينات التي تتضمن الوحدتين 
ال ¡ وال ز « و(وى)صع = بج فوق جميع اا التي 5 تتضمن الوحدة i‏ . وعندما isb‏ 
Ln;‏ حيث ٠ iad‏ فإن كل ( P(s)‏ لعينة CF‏ الوحدة ايتكرر تعدادها d‏ 
المجموع (1- مرا ذلك لأن العينة تتضمن (n-1)‏ من القيم الممكنة ل ز . lias‏ يثبت 
العلاقة الثانية . أما العلاقة الثالثة فتتبع من الثانية . 

ومقدر Horvitz:-Thompson‏ )1952( لمجموع المجتمع هو 
(9A.37)‏ = 


i Ti 





Pye‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


٠ i من الوحدة‎ ally, حيث‎ 2 


نظرية (19- ه) 
إذا كان 0< (i=1,2,..., N) em‏ » فعندئذ يكون. 
rT Ji‏ 
تقديرًا غير منحاز ل ۲ » بتباين : 


V Pam) - إل‎ ®, 242 5 $ umm) 


i=l j>i TiTT; 


YY) (9A.38) 


حيث my‏ احتمال أن تكون الوحدتان :و زضمن العينة. 
ليكن ,؛(/ل,....1,2-) متغيرا عشوائيًا Leh‏ القيمة 1 إذا سحبت الوحدة i‏ » 

ويكون صفدًا فيا عدا ذلك. فعندئذ يتبع #التوزيع الثنائي لعيّنة حجمها 

1 ¢ باحتمال يساوي CT;‏ وهكذا (Og‏ 

E(t) = Tri, V(t) = mihl- T;) (9A.39) 

ونحتاج al‏ يضا إلى قيمة -Cov (tit)‏ وبا أن لا يساوي 1 إلا إذا ظهرت الوحدتان 

كلتاهما في العيّنة. فلدينا 

Cov (f) = E(t) - E(ti)E (6) = Tij — mm; (9A.40) 


› وال ؛متغيرات عشوائية‎ dds ال كمقادير‎ Cpe p dou وبالتالي‎ 
58 N ty; N 
P E حير‎ 


V( Ĉar) = -5 (2) V(t) +25 x Ji ا‎ g Cov (hb) 


i j>i Tj 


(9A.41)‏ پر( f‏ £ ,2425 "لكا و 
T, T,‏ 


i i i j>i ij 





المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : Like‏ ذات حجوم غير متساوية Vo‏ 


وهو المطلوب . 
ويمكن التعبير عن هذا التباين بشكل آخر مستخدمين العلاقتين الأولى 
والثانية في lias . (9A.36)‏ يعطي » 
m)‏ ¬ 1( 7 — = (رج m(n-‏ - بج (1 — (mi> mm) = (n‏ 2 


وبالتعويض عن (:1-7) في الحد الأول من cda (9A.41)‏ 





N(1-r;) N N \2 NN 2 
ساد‎ a, زرو‎ / 24) = -m (Z + (%) 
AEE (mm -mp (2) $ È (mm m| (2) +] 
c ومنه‎ 
NN 2 2 
V(Yirr) = mm (2) + (2%) لا عر‎ 
(Lun) = (mm w)|(2) (2) 2% 2] 
N N 2 
5 _ Yi _ Yj 
rd (TT; m)(ž- >) (9A.42) 
A عي‎ 
VY i) تقدير عينة غير منحاز ل‎ dou 6t JI من (9.41) » مستخدمين طريقة‎ 
)1-( j j 0 
a= CHUT) 2 Cû (Fj — TIT) 
)1ه‎ Yr) È n? yi 222 mT; 07 (9A.43) 


شريطة ألا ينعدم أي من ال my‏ في المجتمع . 
وقد أعطى Yates‏ و Grundy‏ (1953) و Sen‏ )1953( تقدير عينة ختلف . 
ومن (9A.42)‏ نجد هذا التقدير على الشكل› 


)9۸.44( لا S 2 e)‏ ل - Prr)‏ )ده 
i j>i Ti Ti Tj‏ 


مع القيود نفسها على المقادير -my‏ 


وبا أن الحدود (mmm)‏ تختلف في الغالب اختلافا كبيرا بعضها عن بعض » 
ob cil. CRE gy Kis‏ المقدارين إن وره ينزعان إلى عدم الاستقرار. ويمكن أن 


۳۷۹ تقنية المعاينة الإحصائية 


يفترض كلا التقديرين KS‏ سالبة في بعض طرق اختيار العينة. وقد قارن Rao‏ 
و Singh‏ )1973( معامل اختلاف v,‏ ورا في عيّنات حجمها 0-2 من 34 مجتمعًا Wad‏ 
Cre‏ عثروا عليها في كتب وأبحاث تتعلق بمسوح lie‏ إحصائية» وقد استخدما 
طريقة (A -14 3,48) Brewer‏ في اختيار العينة» التي يكون فيها 7-2 كاهو 
مرغوب . وكان التقدير ره أكثر استقرارًا بكثير بالإضافة إلى كونه غير سالب على الدوام 
في هذه الطريقة. lex‏ تكرر اتخاذ ,ا لقيم سالبة . 


ونعود الآن إلى طرق اختيار عيّنة. إذ يذكر oF‏ المراجع الذي أعدّه 
Brewer‏ و Hanif‏ (1969) ما يزيد على 30 طريقة c‏ سنستعرض منها أربع طرق. وتصبح 
معظم الطرق أكثر تعقيدًا باطراد عندما تتجاوز n‏ القيمة 2 . والقليل منها فقط قابل 
للتعميم بسهولة . وسيكرس Gell‏ هنا معظم الإنتباه إلى الحالة n=2‏ . نظرًا للبساطة 
LEY,‏ الحالة السائدة في colts‏ على مستوى قومي » تستخدم العديد من الطبقات 
الصغيرة مع n,=2‏ . 

(۱۹- ۸) طريقة Brewer psp‏ 
في Ub‏ 7-2 تحافظ طريقة اختيار العيّنة هذه على :22 = m‏ وتستخدم مقدّر 


« Horvitz -Thompson 
Y= 55 ia x 
(1965) Rao « (1963) Brewer ا ق أنتجها‎ oe, dake CJL وباستخدام‎ 
. ونفترض كل أصغر من نصف‎ . Tiam ألقيم نفسها ل‎ (1967) Durbin و‎ 

ويسحب Brewer‏ الوحدة الأولى با يسميه الاحتالات المحسنة المتناسبة مع 
z;)1-z2;)/)1-22;(‏ والوحدة الثانية باحتالات z;)‏ -2:/)1 حيث j‏ الوحدة المسحوبة 


ANI‏ . والمقام اللازم Jad‏ المقادير (,22- -2:)1-2:(/)1 احتمالات فعلية هو مجموعها 


N z(1—z)_1 X z(2—22;) -1 Z; ) 
R + 9A.45 
ai 2, 1-22; 22, 1-22, =" a bie a) 


ومع n=2‏ يكون احتمال سحب الوحدة اهو مجموع احتمالي سحبها أو وسحبها 
Rey‏ وهكذا Jou‏ 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد ذات حجوم غير متساوية VY‏ 


5 z,(1—2z;) 1 N -1)رج‎ 2,( Zi 
5 ` 2)1-22,( D jai (1—2z;) )1- (ج‎ 


z,{(1—-2z,)+z,. N z |= 2 —1_) 
کے ا کے‎ Le 1+ 2z 
Al 1= 22, 2 1-22; D 1 a عفد‎ 








متذكرين (9A.45)‏ من أجل D‏ . وبصورة CABLE‏ 


__(1-zi 4) (94.47)‏ ققة 224 = ) 1 )ت 
1-2z, D (1-2z;)(1-2z;)‏ ,1-22 








وبما of‏ هذه الطريقة تستخدم التقدير HT‏ » فالنظرية )0-14( ونتيجتها تقدمان 
العلاقات الخاصة بتباين ,۶ وبتقدير لهذا التباين. ولهذه الطريقة خاصتان مرغويتان . 
فقد نين نت (1963) أن تباينه أقل Él‏ من تباین التقدير ops‏ 2 في معاينة مع 
الاعادة. وكانا 5 ye‏ العمليات الجيرية ( Rao)‏ ,1965( أن 0 < (mim - Tj)‏ من أجل te‏ 
القيم itj‏ » وهكذا يكون التقدير را للتباین » وهو تقدير Yates-Grundy‏ »> موجبًا Lago‏ 

ووفق أسلوب Durbin‏ )1967( نسحب الوحدة الأولى (i)‏ باحتمال ,2 6 وإذا سحبنا 
الوحدة Voli‏ نجعل احتهال سحب الوحدة GUJ‏ متناسبا مع 

“lato 

1-22) (1-22) GAAS) 


وني هذه الحالة يكون مقام النسب. 








N 1 1 (1= Zi), 2 2 
I= 1-27, than 2z;) کے و‎ 2z; a 


وهكذا يكون المقام فساو يا fe) 2D J‏ علاقة (9A.45), Brewer‏ . واحتمال سحب 
الوحدة : أولا والوحدة (ثانيًا هو إذن» 


1 1 
P(i)P(j|i) = | بطح‎ a ا‎ (9A.50) 


ومن التناظر يتساوى هذا POPUL‏ أي أن my‏ في حالة Durbin‏ 
هو mj‏ ذاته ف حالة (9A.47) Brewer‏ . 


PVA‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


وقد عمم Sampford‏ )1967( هذه الطريقة إلى ols‏ حجمها en‏ شريطة أن 
يكون 1> ,ده في جميع وحدات المجتمع . ومبذه الطريقة في اختيار العينة يكون احتمال 
أن Se Rall GIL‏ من الوحدات عد قنة ع Cab Lead‏ ل OAT)‏ آي 
متناسبًا مع : 


وفي هذه الطريقة يمكن البرهان على أن nz;‏ > . وهناك علاقة معطاة من 
أجل بم مع نصيحة باستخدام الحاسب الإلكتروني في حسابها. ويستخدم 

المقدّر HT‏ لتقدير ۲ » وبالتالي هناك علاقات متوافرة» تعطي تباينه وتقدير هذا التباين . 

وتقدير Yates-Grundy‏ وهو التقدير ,ل المذكور € )9۸.44( > موجب دومًا . وقد 
اقترح Sampford‏ عدة طرق عملية لسحب العينة بحيث تحقق (9A.51)‏ . وإحداها هي 

سحب الوحدة الأولى باحتمالات ,: وجمرع الوحدات التالية باحتمالات متناسبة مع 
(ر1-۶)/ر2 مع الإعادة . وسيكون هذا مقبولا إذا حصلنا على عيّنة فيها من الوحدات 
المتميزة. ونرفض ille‏ عينة حالما نحصل على وحدة مرتين . ويمكن رؤية أن هذه 
الطريقة تقود إلى (94.51) . وكمرشد لسرعة هذه الطريقة قدّمت علاقة تعطى العدد 
المتوقع للمحاولات المطلوبة حتى نحصل على عينة . ٠‏ 


Gy‏ حالة 0-2 e‏ تتمتع طريقة Durbin‏ )1967( لسحب (ize‏ وخلافا 
لطريقة Brewer‏ < بخاصة أن الاحتمال غير المشروط لسحب وحدة ¡ هو bz,‏ كل من 
السحبين الأول والثاني. وفي المعاينة متعددة المراحل في مسوح تتكرر وفق فترات زمنية 
منتظمة, أشار Felligi‏ (1963) إلى أنه من الضروري أو المستحسن حذف وحدات 
واستبدالها من وقت لآخر وفق نمطية منتظمة فيا يسمّى خطة دورانية» باعتبار أن 
الاستمرار الطويل في سؤال الأشخاص أنفسهم أمر غير مرغوب . وقد أعطى طريقة 
لاختيار الوحدات المتتالية تمتلك أيضًا الخاصة التي تمتلكها طريقة Durbin‏ . وطريقته» 
وهي قائمة على حسابات متكررة» مشامة لطريقة Durbin-Brewer‏ إلا أن ike mj‏ 
قليلا . 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد ذات حجوم غير متساوية Tys‏ 


ia b (4-14)‏ مورثي (Murthy)‏ 
تستخدم هذه الطريقة أسلوب الاختيار المقترح أولاً (فقرة (A-I‏ وتسحب 
الوحدات المتتالية باحتہالات z; ~z)‏ -1)لية ,(;2 -1)/رة Zi‏ وهكذا. وع مقدّر 
Murthy‏ )1957( خطى عمل سابق قام به Des Raj‏ )1956( » الذي els‏ تقديرًا بارعا كير 
منحاز GE‏ على الترتيب المحدّد الذي Sumer‏ بموجبه وحدات العينة ال n‏ . وقد بين 
من أنه ف مقابل أ ي تقدير مرتب من هذا الفصل من التقديرات يمكن إقامة تقدير 
غير مرتب» وظير تان ایتا وله تباين أصغر. 


ومقدّره gäl‏ هو 
P(slidy,‏ > 
(9A.52)‏ سيك 7 
حيث» 
Jee = P(s/i)‏ الشرطى للحصول على مجموعة الوحدات المسحوبة» le‏ أن الوحدة 
ال قد سحت أو ۰ 


. الاحتمال غير الشرطي للحصول على مجموعة الوحدات المسحوبة‎ = P(s) 

cP‏ الآن أن التقدير لآ غير منحاز فلأي وحدة:في المجتمع. 
PP(S|i)=1‏ حيث يمتد المجموع فوق جميع العينات التي سحبت فيها الوحدة 
¡ أولاً . لرهان هذا في حالة n=2‏ حيث j‏ الوحدة الأخرى في العينة» نكتب 


N 
: Z; 3 2j 
-(زنومم‎ 2 5 P(s|iy) = =] 
l-z; l-z; 





Gy‏ حالة e n=3‏ حيث زو ۸ الوحدتان الثانية والثالثة» نجد. 


> P(s|i) =? 2, z;24/(1—z;)(1—z,— z)) = £ z/(l-z)=1 


وهكذا من أجل n>3‏ وبالتالي» عندما نجمع E Pls) Pag‏ فوق جميع العينات ذات 
الحجم OF Joni e n‏ معامل GY,‏ هذا اللجموع يساوي الواحد» بحيث يكون 


PA:‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


E(P =E P(s) fu =] y, = Y (9A.53) 


وقد أعطى Murthy‏ )1957( عبارات dole‏ ل Pn)‏ )نو Vn)‏ ومھ) يكن ۸ . 
وعندما يكون N=2‏ . تتضمن العينة الوحدتين jsi‏ 





` Zi 2 
P(s|i)=—+-,; (= 9A.54 
(sli) -z PID = (9A.54) 


P(s) = mj = z,P(s|i) + z,P(s|j) = z,2;(2—z, —z,)/(1—z,)(1—2)) (9A.55) 


ويكون التقدير إذن» مستخدمين (9A.53) » (9A.52)‏ و (9A.54)‏ على الشكل»› 





T EE.‏ م 
2j), + (1 2) | (94.56)‏ 0 

وبالتعريف يكون WÔ)‏ )3 حالة 5-2 ) : 
o‏ وس يود ارمع a NN‏ 


c dow » وإعادة الترتيب‎ cY? وعن‎ (9A.56) من‎ Hr التعويض عن‎ da g 


vto- § alaaa a 


,2 ارقأ 2-2-2 بحا 
وبالمقارنة مع WY.)‏ لعاينة مع الإعادة المعطى في العلاقة (94.15) » نجد بوضوح 
أن Lope)‏ )”ا > WY)‏ 

وبا أن المتوسط هو Pls)o( Paz)‏ < من أجل أي oP)‏ مقترح» فيكون 


y (9A.58) 


=z RI =a =a) 
)2- “زع - رج‎ 





v( Puy) = (2m) (9A.59) 


Zi Zj 


تقدير ive‏ غير منحازة للتباين في n=2 Il‏ : وهو موجب bags‏ 
والعلاقة الموافقة لعينات حجمها SE akii‏ 


5 1 non \2 
u) ۲a4) = parle 2 [P(s)P(s|i, j) — P(s|i)P(s| Mew 2- 1 ) (94.60) 


sen 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد ذات حجوم غير متساوية YAS‏ 


حيث Pisi)‏ هو الاحتمال.الشرطي للحصول على عيّنة علا Ob‏ الوحدتين j si‏ 
قد اختيرتا (بأي d CEF‏ السحبين الأول (GUI‏ وقد أعطى Bayless‏ (1968) برنامج 
حاسب لحساب pilis PEDI‏ 


)٠١ - 14(‏ طرق لها صلة بالمعايئة النمطية 

اقترح Madow‏ )1949( طریقة « يلاحظ Murthy‏ (1967) أنها استخدمت في مسوح 
إحصائية في الهند. وهي امتداد للمعاينة النمطية . وفوائدها هي أن سحب العيّنة سهل 
مهيا يكن ca‏ وهي تحافظ على m‏ مساوية ل |S enz‏ تقدم تقديرًا غير منحاز ل 7 . 
وفضلاً عن US‏ فقد تتوافر للمعاين lap GL‏ سبقة كاقية اليب ب الوحدات» 
بصورة ة تقريبية على الأقل. دا تؤدي معه المعاينة النمطية Cum Stal‏ والمطعن في 
الطريقة النمطية هو كالمعتاد عدم توافر تقدير غير منحاز Fy.)‏ 0 للتباين (ی.۷)۲ . 


ويمكن سحب iie‏ حجمها ۸ مستخدمين إما ال ب أوقياسات الحجم 1 التي 
اشتقّت منها المقادير zı = M;'/[} M; = M;'/Mo‏ . وإذااستخدمت M'I‏ > نشكل عمودًا 
للمجاميع المتجمعة 7 للمقادير nM!‏ . ومن هذا العمود. وضمن الفترة 1 إلى 
nM;‏ ¢ نخصص للوحدة : مدى يساوي cae ak . NM;‏ نسحب عددًا 
عشوائيًا + بين 1 و ,10 ثم نختار الوحدات ini‏ تتضمن الأمداء المخصص لما 
الأعداد ,7+M,,...,rt+(n—1)Mo‏ 


وهذه الطريقة موضحة بالبيان الإحصائي امس لمستخدم 5 الفقرة )14 (Y-‏ 
حيث N=7‏ . ونفترض أن 7-3 . فبعد تشكيل ال,1 وتخصيص مدى لكل وحدة» 
نسحب عددًا عشوائيًا بين 1 و 11-30 e‏ ولنقل مثلاء 7-17 . فتكون الوحدات المختارة 
هى تلك التى خصصت لها أمداء تتضمن الأعداد 77,47,17 أي الوحدات 6,4,3 . 

وإذا كان 1> nzi‏ (أي (nM; > Mo!‏ لجميع قيم : » فإن احتمال اختيار أي وحدة 


هو NZ,‏ ولا يتم اختيار وحدة أكثر من مرة ô‏ واحدة . وعلى سبيل JELI‏ نختار 
الوحدة 5 إذا كان 4<r<15‏ ما يمنح Veo!‏ ,32 -12/30وإذا كان 1< ,۸2" في وحدة 


YAY‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


الومحدات All‏ الحجم 
الختارة؛ المخصص ‏ د 7-33 M!‏ الوحدة 
ا 0 a oe ee‏ لحيس 
1-9 9 3 1 
10-12 12 1 2 
(الوحدة 3( 17 13-45 45 11 3 
(الوحدة 4( 47 46-63 63 6 4 
64-75 75 4 5 
(الوحدة 6( 77 76-81 81 2 6 
82-0 90 3 7 
30 حورلا 





أو أكثر من الوحدات» فيمكن اختيار وحدات كهذه أكثر من مرة في العيّنة» إلا أن 
متوسط تكرار الاختيار هو ,2ه - ,” . ويحدث هذا في مثالنا هنا في الوحدة 3 » باعتبار 
أن 340 =30 <33= ,384 . ونختار الوحدة 3 مرة واحدة إذا كان 1<r<12‏ أو 
16<r<30‏ )3 جميع الاختيارات ال 27( ومرتين إذا كان 135515 )453 | 
(OL‏ ومتوسط تكرار الاختيار هو (1X27+2%3)/30 = 33/30 = 3z,‏ ونستنتج أن c‏ 


eM lexy (9A.61‏ م 
1y y nez )‏ 


تقدير غير منحاز ل ۲ . 
وقد اختبر Hartley‏ و Rao‏ )1962( هذه الطريقة مع ترتيب الوحدات أولاً وفق 
ترتيب عشوائي . وتحت القيد 2>1” » (لجميع قيم (i‏ حصلا على عبارات تقريبية 
ل V(Yays) 3 (Fey‏ 
)١١-14١‏ طريقة كوكران - هارتلٍ - راو Hartley , Rao)‏ و (Cochran‏ 
في عيّنة حجمها on‏ تشكل هذه الطريقة أولا ”من الزمر العشوائية من 
الوحدات» لكي تسحب وحدة واحدة من كل زمرة. ويمكن أن نختاز سلما أعداد 
الوحدات GN,‏ الزمر المتتالية : وسنرى أنه من المفيد جعل ال ,2 متساوية 
قدر الإمكان. وإذا كان ,7 القياس الكلى للحجم في الزمرة ع فتعطى الوحدة :في الزمرة 
احتال اختيار و2 . وتقدير مجموع الملجتمع « Hartley, Rao‏ 
و Cochran‏ )1962( < 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد ذات حجوم غير متساوية YAY‏ 


Yruc= L ا‎ b Y, (9A.62) 


g=1 “g gml 

حيث يشير ورو ي إلى الوحدة المسحوبة من الزمرة ۾ . 

ley‏ أن ZS!‏ سوف لا تكون متساوية. فسوف لا تحافظ هذه الطريقة على 
احتمالات اختيار متناسبة مع الحجوم» وهناك بعض الأدلة على أن المقدر في هذه 
الطريقة Gly:‏ من نقص طفيف في الدقة . وفوائده تكمن في بساطته وعموميته . 

وعند تطوير JEW Prec)‏ المتوسط فوق مرحلتين. المرحلة الأولى هي ترتيب 
الزمر عشوائياء والمرحلة الثانية اختيار وحدة ضمن كل زمرة. ومع أي تقسيم محدّد إلى 
زمر يكون ۲ في(94.62) مقدّرغير منحازلمجموع الزمرة Yp‏ » وبالتالي ۷ = (عيرمظ)ر. 
والعلاقة المعروفة جيدًا لإيجاد التباين فوق مرحلتين من المعاينة » والمبرهنة في الفصل 


العاشر. ھی e‏ 

V( Yerc) = ]رط‎ V2(Parc)]+ VLE: FRrc)] (10.2) 

ley‏ أن E (Frue) = Y‏ وأنه ثابت» فتباينه صفر» ويختفي الحد الثاني من )10.2( في 
هذا التطبيق . 


ومن أجل Panic)‏ )ر۷ يمكن أن نستخدم e‏ ضمن زمرة» علاقة التباين. الخاصة 
بمعاينة مع dale Yl‏ باعتبار أن وحدة واحدة فقط قد اختيرت من كل زمرة . واحتهالات 
الاختيار ضمن زمرة هي ,2/< . وبالاستناد إلى (94.51) في الفقرة )14- (Y‏ 
نحصل »› ٤‏ أي a5‏ تفسيم محدد (مع1 = c (ing‏ على » 
wy -y 5 (¥%_ vi)‏ 

(Y,) 2 22, 2) (9A.63) 
حيث يمتد المجموع فوق الأزواج من الوحدات في الزمرة ع . وفوق مجموعة التقسييات‎ 
العشوائية إلى زمر يكون احتمال وقوع أي زوج من الوحدات في زمرة ع هو‎ 
فوق مجموعة‎ VF) وبالتالي تكون القيمة المتوسطة ل‎ . N,(N,-1)/N(N-1) 

التقسات العشوائية هى : 


a N,(N, —1)N N yi 2ن‎ N(N,—1)/N y? 
E, V.(Y,) = لله نه‎ zz] i x i 9۸.4 
iva s) N(N-1) 2 16 z NNI) z Zi Y?) pa ) 


YAt‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


do e Parc =X ¥,, أن‎ ley )9۸.63( وذلك بالاستفادة من‎ 


L NÈ-N) y y? nf È N2-N) 
كم‎ int See i 2 wi o م‎ a 
E,(V2(Yruuc)] N(N-1) (5% z -y?)- N(N=1) V(Yp2) (9A.65) 


وهكذا يكون V(Y ruc)‏ ببساطة مساويا لعباين التقدير ,۶ oy, nae‏ معاينة مع الإعادة مضروبا 
بعامل ما. وإذا كان /۸ صحيحًا فالاختيارم/نال NE=‏ | جعل العامل الذي نضرب به أصغر 
ما يمكن . ay)‏ هذه الحالة 

v A.6‏ وا 

V( Pac) = (1-3) vip (9۸.66) 


وإذا كان N=nR+k‏ حيث ۸ عدد صحيح و« > k‏ فأفضل اختيار هو أخذ ek‏ حجم 
كل ((R+1) x‏ وحجم كل من ال (n—k)‏ زمرة الباقية R‏ . وهذا يعطى . 
k(n-k z‏ 
(9A.67)‏ )ب V(Yruc) = ]1- E not, ka-D] V(‏ 
وإذا کان ۸/٣‏ صحيحًا 08 )94.66( تعطي )1 (Prac)! 17) Pops )= (N= 1)/(N—‏ 
وهي النسبة نفسها التي نحصل عليها في معاينة عشوائية بسيطة . 


OF ويمكن البرهان على‎ 
ا‎ N?-N) n y 8 2 
v(Yruc)= g= 3 z,(2- fas! (9A.68) 
=1 
(n?- 3 N?) 8 8 
g= 


هو مقدر غير منحاز للتباين ومع +k‏ 1م ع [ل و من الزمر التي حجمھا (1+ (R‏ تصبح 


« )98.68( العلاقة‎ 
N?+k(n-k)-Nn 2 : 
E TET rap ا ا‎ (9A.69) 


8 


v( ruc) = 





Y.14)‏ \( مقارنات عددية 
في الأدبيات الإحصائية نجد مقارنات لإنجازات بعض الطرق» وبصورة خاصة 
تلك ال قام بها Rao‏ و Bayless‏ )1969 ,1970) في ثلاث حالات: )١(‏ في مجحتمعات 


المعاينة العنقودية وحيدة المرحلة : عناقيد ذات حجوم غير متساوية YAo‏ 


اصطناعية صغيرة WY]‏ المجتمعات التى وضعها Yates‏ و Grundy‏ )1953( « 
حيث 2 A n=‏ > اله (ب) تحت نموذج الانحدار الخطي المستخدم في الفقرة (0-14)» 
و(ج) في 20 من المجتمعات الفعلية . 

وقد قورنت هنا سبع طرق في UN‏ مجتمعات اصطناعية حيث N=5,n=2‏ 
والحجوم النسبية للوحدات هي نفسها في المجتمعات الثلاثة© kaa (A, B,‏ (جدول 
VA By (1-14‏ يوجد ارتباط بين المتوسط لكل عنصر» وهومتناسب مع oyda‏ ء 
وبين ;< . ولي 8ايتزايد المتوسط لكل عنصر مع ازدياد الحجكم. 
٤ ds‏ يوجد القليل من الصلة بين مجاميع الوحدات والحجوم . 


جدول (14- )١‏ ثلاثة مجتمعات إحصائية صغيرة 





(z,) 01 O1 02 03 03‏ الحجوم النسبية 

A المجتمع‎ yı 03 05 08 09 15 
Yil zi 3 5 4 3 5 

B المجتمع‎ y; 03 03 08 15 15 
y/ Z 3 3 4 5 5 

06 09 04 06 07 إلا المجتمع ع 
Yi Zi 7 6 2 3 2‏ 

والخطط التي قورنت هي کا يلي : 


Yong ING معاينة عشوائية بسيطة للوحدات (احتمالات متساوية) . التقدير:‎ - ١ 
P = 2 معاينة عشوائية بسيطة للوحدات . التقدير: نسبة إلى الحجم» :2 </ر‎ - ۲ 
Yop = )1/( E معاينة باحتالات متناسبة مع الحجم مع الإعادة. التقدير: (,/,ر)‎ ۳ 
Ý, 4(1/n) È (yi/2i) معاينة بدون إعادة . التقدير:‎ » Brewer طريقة‎ =£ 
Pus [4-22 + 1-20] التقدير: ره بسع‎ . Murthy طريقة‎  ه‎ 
بزمرة واحدة من ثلاث وحدات» وزمرة بوحدتين. التقدير:‎ RHC ؟ - طريقة ال‎ 

Fanuc = L Zg(Ys/ 2s) 
. النمطية» بوحدات مرتبة وفق القيم التصاعدة ل ,2ر‎ Madow ià b -V 

التقدير: (:2/:) E‏ (1/۸) = رو 


5 


للحصول على فكرة تقريبية عما يمكن توقعه في محال الإنجازات النسبية لطرق مثل 

ee sM,B‏ مقابل المعاينة العشوائية البسيطة باحتمالات متساوية» نلاحظ 2 التباينات 
النسبية للطرق الجديدة إلى V(Psns)‏ هي على وجه E E‏ 
للمقدارين cv(yi/z;)/cv(y;) Alyy, sy /z,‏ + هي 0.17 ي ا eK‏ 
Js Ba‏ . وهكذا ينبغى أن يكون لطرق الاحتمالات غير المتساوية فعالية نسبية 
تبلغ خواق «B A9 as‏ ولكن 015 ققط فى ع . وهذه المقارنة هي إلى حد ما غير 
عادلة ja ith‏ ق الاحتمال غير المتساوي التي aes‏ مربعات الخطأ في /ربقياسات 
الحجم. وينبغي أن تكون متوسطات مربعات الخطأ ل م۶ قريبة UE‏ من تباينات طرق 
الاحتال غير المنساوي . 


وفي اختيار طريقة في التطبيقات العملية تكون الاعتبارات الرئيسة هي السهولة التي 
يمكن 3 KEA Gaa‏ إلى جانب بساطة التقدير ودقته وتوافر مقدّر لتباينه. 
ولي حالة 5-2 تكون جميع الطرق بسيطة . وفيا يتعلق بالدقة فقد عُرضت الطريقة النمطية 
هنا في حالتها الأكثر ملاءمة فقط. وهي حالة يندر أن تتوافر للمعاين معلومات تسمح له 
باستخدامها. ejas‏ جميع الطرق باستثناء Vy‏ و يرط تقديرات عينة غير منحازة 
لتباين الخطأ. ويقدم الجدول )1-19( التباينات (مع متوسط مربعات الخطأ 
بالفسبة (Yrd‏ 


جدول )1-19( تباينات المجاميع المقدّرة للمجتمعات 


A B C 


0 1.575 2.715 0.248 
Ý, (MSE) 0.344 0.351 1.421 
Fs 0.400 0.320 1.480 
f, 0.246 0.248 1.251 
78 0.267 0.237 1.130 
ose 0.30 0.256 1.184 
Ý 0.150 0.140 0.760 
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وفي الاختيار متساوي الاحتمال» تكون نسبة VY)‏ في معاينة بدون إعادة إلى 
VP)‏ في معاينة مع الإعادة هي 1(>0.75-/2)/(-/8) » من أجل هذه المجتمعات . 
ومن أجل ‘Yenc‏ نجد أن نسبة V(Pamc)/ V(Fppz)‏ > حيث یرمز Yop:‏ إلى 
المعاينة مع الإعادةء هي 0.8 في الجدول )14 -۲). ومن أجل الطرق الأخرى في 
الاحتمال غير المتساوي » تتغير هذه النسبة من مجتمع إلى مجتمع . ومتوسط النسب 
DWI‏ في A‏ 8 و0 هو 0.74 في طريقة Brewer‏ < و 0.73 في طريقة Murthy‏ « 
وهي النسبة نفسها تقريبًا كما في حالة طرق الاحتمال المتساوي. والنتائج في 
حالىة 3.4-” » فوق مجتمعات فعلية صغيرة, والتى حصل عليها Bayless‏ 
و Rao‏ (1970) تتفق بصورة عامة مع (N=n)/(N-1)‏ 

ds‏ المجتمعين ۸ و 8 نجد أن tof‏ الطرق الأخرى أكثر دقة بكثير من 
في معاينة عشوائية بسيطة . وتقدير النسبة إلى الحجم مع معاينة عشوائية بسيطة تنجز 
تقريبًا إنجارًا SUL‏ لطرق الاحتمال غير المتساوي. مع أنها لا تبلغها ULE‏ وفي هذه 
الأخيرة. يوجد القليل من الاختيار بين طرق Murthy, Brewer‏ أو RHC‏ . وتنجز 
الطريقة يقة النمطية في أفضل حالاتها إنجارًا حسنا جدًا ا 
القليل من الصلة بين مجاميع الوحدات وا حجوم , نجد أن المعاينة العشوائية 
باحتمالات متساوية هي الأفضل بكثير. وكا سنذكر في نهاية meee‏ فمن 
المحتمل أن يعود هذا التفوق إلى المقدر Ny‏ وليس إلى ميزة المعاينة العشوائية البسيطة 


وقد قارن Rao‏ و Bayless‏ (1969) 10 طرق احتاللات غير متساوية في 20 مجتمع 
a‏ عفرا عليها في كتب+ وجات المعاينة» وحيث تمتد N‏ من 9 إلى 35 وقد اقتصرت 
دراستھ) على طرق )1( يعرف أن ها تباينات rel‏ من تباين» و(ب) تقدّم مقدّرًا 
موجًا وغير منحاز للتباين . ومن بين الطرق التي cadi‏ هنا قارنا فعاليات Yruc + Yu‏ 
و Ppr‏ مع فعالية و۶ . وفي حالة 7-2 كان هناك الةأيل مما نختاره بين الطرق الثلاث 
لمعاينة بدون إعادة. مع سبق طفيف fud‏ الذي t‏ عبرم حيث) يختلف 
التقديران في الدقة . وقد لاحظنا أيضا (فقرة ٠۹‏ - ۷) أن مقدّر التباين يمكن أن يكون 
غير مستقر في طرق تستخدم تقدير Horvitz-Thompson‏ . وتقارن نتائج Rao-Bayless‏ 


تقنية المعاينة الإحصائية 


)نو v(Y,)‏ ي شكل Yates-Grundy‏ مع معامل 
مقدرات التباين . وبالنسبة إلى (Ya)‏ 


PAA 


معامل اختلاف Frnc)+ (Yq)‏ 
اختلاف Pope)‏ )م وذلك كمقاييس لاستقرار 
كانت الفعاليات الوسطى ial‏ ات التباين الأخرى :109% o(Frc)=‏ 
e‏ لى الط فى SNe‏ قلنا م٠‏ المكاسب الفردية الكرة 
gi, , vË.) = 97% « vf‏ الطرق الثلاث حميعها القليل من ŠI‏ لفردية کی 
مشامهة ف (let 14) n=3 Je‏ 


معت 100% © 
Yu)= 104% 2‏ 
ويعطى Bayless‏ و Rao‏ )1970( مقارنات : 
و (clase 10) n=4‏ وقد استخدم توسيع Sampford‏ لطريقة Brewer‏ و حالة 
۸ أكبر بكثير من 2 تستدعى كل من طريقتي Murthy gSampford‏ مساعدة الحاسب عند 
حساب الاحتمالات المطلوبة. وتباينا Ky‏ و ۶ قريبان Ée‏ من بعضها في جميع 
المجتمعات تقريبّاء ويتأخر Pane‏ عنها قليلاء وتهبط فعاليته الوسطى بالمقارنة 
مع و8 إلى 392% حالة nad‏ وعل الوجه الآخرء وفيا يتعلق باستقرار مقدّرات 
التباين» يزداد تفوق Lene‏ و ,ب فالفعاليات الوسطى النسبية هي (n=3)‏ 118% 
و (n=4)‏ 12990 من أجل E AA‏ > و (n=3)‏ 11090و (n=4)‏ 12096 من أجل (رر)ن 
وذلك بالنسبة إلى 100% من أجل v( Ys)‏ . 
وقارن Rao‏ و Lat Bayless‏ فعاليتي 8 وا لبعض ohial‏ تحت 
نموذج الانحدار الخطي في الفقرة )0-14( =O e+‏ » وبين) تعتمد نتائج المقارنة على 
القوة ع » كان الاتجاه العام ماثلا لما رأيناه في المجتمعات الفعلية . 


(VY 14)‏ التقديرات النسبة والتقديرات الطبقية 
قدمت العلاقات السابقة باعتبارها تنطبق على طبقة بمفردهاء مع أن التركيز على 
قيمة صغيرة ل ۸ تتضمن وجود تقسيم طبقي سابق وفقا fa‏ اخر (مثلاء ا موقع 
الجغراني . مدينة - ريف) . وتمديد العلاقات إلى هذا التقسيم إلى طبقات يتم كالمعتاد. 
i‏ أي طريقة. إذا كان Nh Zhis This Yni‏ وهلم جراء يشير إلى الطبقة h‏ » فعندئذ. 


P=F f: WH =F VOR): (A =E (Pn) (9A.70) 
h h 


٠‏ وتدخحل التقديرات النسبة في الاعتبار إما عندما يكون المتغير المدروس نسبة 
(مشلا؛ عدد النساءٍ العاطلات عن العمل مقسومًا على عدد النساء القادرات على 
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العمل)» أو عندما تستخدم لزيادة الدقة. وفي المعاينة باحتمالات غير متساوية يجب 
القيام باختيار واحد ل ,هد أو Zhi‏ من أجل جميع المتغيرات التي نريد تقديرها. 
de,‏ سبيل المثال. قد تكون ال أو ال ,2 متناسبة مع المبيعات الإجمالية الأخيرة لنوع 
من النشاط التجار ي» lee‏ هيدف المسح الإحصائي لتقدير المبيعات الجارية لأصناف 
معينة من المفردات بالإضافة إلى المبيعات الإجمالية الجارية . dy‏ بعض الأصناف قد لا 
تكون المبيعات متناسبة GE‏ مع ال ,2 . وني حالات كهذه قد يؤدي استخدام التقدير 
المألوف «النسبة إلى آخر قيمة افترضها المتغير نفسه» إلى زيادة كبيرة في الدقة . 


وني UL‏ معاينة باحتمالات غير متساوية يمكن بسهولة القيام بتغيير في العلاقات 
بحيث تلائم المقدّرات النسبة. dy‏ مجتمع غير مقسم إلى طبقات نضع» من أجل أي 
طريقة» XV/X‏ بدلا من 2 وعلى سبيل المثال» نستخدم في حالة المقدّر (HT‏ 
x(E y/7)/È em)‏ كامقدّر النسبة بدلا من ym)‏ < . وللتقريبات المعتادة لمتوسط 
مربعات الخطأ للتقدير النسبة وكذلك لتقدير متوسط المربعات الخطأ هذاء نضع في عبارة 
VOY)‏ المقدار d=, Ru)‏ بدلا من ,«روفي OPI‏ نضع dy! = (yi - Rx)‏ بدلا من پر ۔ 
وعلى سبيل «JELI‏ في حالة مقدر Horvitz-Thompson‏ على شكل نسبة نجد من 
المعادلة (94.44) أن العبارة التقريبية ل2" (وهو تقدير التباين وفق صيغة 
Yates-Grundy‏ ( هي › 


A, NN Py = 5 3 f 
vl Prey] = > > a) (4_4 (9A.71) 
i j>i Tij Ti Tj 


ومن المربجح » في مجتمع مقسّم إلى طبقات مع eion,‏ استخدام التقدير النسبة 
المركبٌ (فقرة 5 - XE RAER st] )١١‏ =۴ ]. ومن أجل علاقات تباين 
تقريبية» نضع في 7 المتغير Yai - Rx,‏ = ررك بدلا من Yri‏ © وفي 0 نضع 
dui! = yni - Rin‏ بدلا من ,,بر. وعندما لا تكون الب لمفردة على صلة بال ,#ولا يتوافر 
التقدير النسبة الملائم لمفردة كهذه. فقد درس Rao‏ )1966( مقدّرات بديلة . ويمكن توليد هذه 
البدائل من أي مقدّرات OV cob‏ غير متساوية RHC, M, TH)‏ الخ) وذلك بوضع بدلا من 
Ute >‏ يظهر Gy,‏ عبارة المقدّر. وهكذا تكون الصيغة البديلة لمقذّر Horvitz- Thompson‏ > , 


تقنية المعاينة الإحصائية 


۳۹۰ 
ftr= ^ vy, (9A.72) 

: « RHC تكون في طريقة‎ lex 

Ykuc= N LZ, (9A.73) 


والمقدّرات منحازة إلا أن البداهة تقترح أنه 13 لم يكن ل برصلة ببتافينبغي أن تكون 
الانحيازات صعيرة د mee‏ نسبيا. وبالطريقة is‏ المسبتخدمة 5 إيجاد (9A. 42) SIV Parr)‏ 
c Aaw‏ 


5 NINN 
ViYir]= -z2 X (m = my) =y)? (9A.74) 


وهكذا يعتمد VÝ]‏ على مقدار التغير في axle‏ الوحدات» كا في حالة V( ¥ srs)‏ 
وفي المجتمع © . جدول (14-؟), أعطت هذه الطريقة 0.266 و 0.28:0 من أجل 
متوسطات مربعات الخطأ للصيغتين البديلتين ل Peer‏ و Pu‏ » وهاتان الصيغتان هما 
تقريبا في نفس مستوى جودة Pons‏ . وني الطريقتين كلتيه) كان ALI‏ الذي يحوي 
مربع الانحياز حوالي 4% من متوسط مربعات الخطأ. 
تمارين 

)1.214( يعطي OLS! (1952) Thompson s Horvitz‏ الإحصائي التالي 
لتقديرات بالعين المجردة ci,‏ وللأعداد الفعلية برللمنازل في جادّات مدينة اميس في 
ولاية أيووا. وللمساعدة في الحسابات. أعطيت أيضا قيم رر وبهو/#تر. وقد اختيرت 
عينة من جادة واحدة. احسب تباينات العدد الكلى للمنازل Y‏ » ىا نحصل عليه من 
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)1( التقدير غير المنحاز في معاينة باحتمالات متساوية » (ب) التقدير النسبة باحتالات 
متساوية 6 islas (Z)‏ باحتهال متناسب مع 3)M,‏ حالة التقدير النسبة. أحسب متوسط 
مربعات الخطأ الفعلي وليس العلاقة التقريبية) . هل تتفق النتائج ج مع المناقشة في الفقرة (0-14)؟ 


(۲-۱۹) ارسل استبيان إلى عينة من المدارس الثانوية للتعرّف على المدارس التي 
تقدّم تسهيلات أو خدمات معينة » مثلاء مقررًا في اللغة الروسية أو في السباحة . إذا 
كان عدد الطلاب في المدرسة i‏ هو 34.فالكمية المراد تقديرها من أجل خدمة معينة 
هي P‏ نسبة طلاب الثانوي الذين يتلقون هذه الخدمة في المدارس. أي 

XM, 
poia 
hM 
. حيث 2 هو المجموع فوق المدارس التي تتوافر فيها هذه الخدمة‎ 

مضنا عا a2‏ مستوينة ceed‏ مساب مع م الغا . ومن ع أجل خدمة 
معيّنة وجد أن ۾ مدرسة من بين ۸ من المدارس تقدم هذه الخدمة )١(‏ بین أن 4-م 
تقدير غير منحاز PJ‏ وأن تباينه الصحيح هو P(1- P)/n‏ (تلميح : في لتيعجة النظرية 
)4 - 5)» ليكن EM‏ = ,برإذا توافرت هذه الخدمة في المدرسة و 0في] عدا ذلك (mY.‏ يون 
B)/(n- 1) of‏ -1)ة = رق)ه تقدير غير منحاز ل VP)‏ . 


(19-*) ترتب الوحدات الكبيرة في مجتمع نفسها في فصول من الحجوم عددها 
منته. وكل وحدة من الفصل ۸# تتضمن M,‏ من الوحدات الصغيرة. ١١‏ ) تحت أية 
شروط تعطي معاينة ال أ م ح» في المتوسط. توزيع تكرار لفصول الحجم ضمن العينة 
مطابق للتوزيع الذي يعطيه التقسيم إلى طبقات وفقا للحجم مع محاصة مثلى وحجم 
مثبت للعيّنة؟ (ب) إذا كان التباين بين الوحدات الكبيرة في الفصل / هو kM,‏ 
حيث » ثابت في جميع الفصول. ف) هو نظام احتالات اختيار الوحدات الذي يعطي 
عيّنة يكون للحجوم فيهاء تقريباء نفس التوزيع الذي نجده في عينة عشوائية طبقية 
مع حاصة مثلى وحجم مثبت للعينة؟ 


)414( إذا كان 2-3 في مجتمع ahihi‏ و 7,5,2=,روسحبنا 
وحدتين بدون إعادة, الأولى باحتمال متناسب مع > والثانية باحتال 
متناسب مع الحجوم الباقية. ١(‏ ) تحقق من أن - ,ع ,م ma= Oly m= m=‏ 
6 > د rah‏ (ب) من أجل هذه الطريقة في اختيار العينة SSO We‏ جيرا | Fuld‏ ثم 
keot‏ أيضا مع تباين المقدّر Parc‏ مستخدمًا طريقته في اختيار العيّنة. يمكنك 
إما حساب كل التقديرات الثلاثة الممكنة أو استخدام علاقات التباين. (ج) بين أن 
نسبة WÊ)‏ إلى WE)‏ في معاينة مع الإعادة قريبة من القيمة 1/2 التي تطبق 
في معاينة باحتمالات متساوية. 


(19- 0( من أجل المجتمع في التمرين (14- 4) Lh‏ متغير ثان القيم 
9 وولاء التي ليس ها de‏ بالمقادير ,2 بحيث يُتوقع of‏ يكون أداء مير و۴ من 
أجل هذا المتغير رديئا عند استخدام طريقة المعاينة المذكورة في التمرين (4-14). قارن 
متوسط مربعات الخطأ للتقدير tyy)‏ .)1.5 ج21 وهو تقدير (Rao)‏ مع تباین 
Vers > 1.502 +y)‏ في معاينة OV ark‏ متساوية . ما مقدار مساهمة الانحياز فى متوسط 
مربعات l (tad‏ 


(5-19) من أجل طريقة Brewer‏ حيث 22ب أظهرت الفقرة cof (A-194)‏ 


_ 4z,2,(1- 2-2) 1 N Z 
ر‎ EE | 5) 





(i+j JS) 0< my >42 بين أنه إذا كان كل 2>4 فعندئل,‎ ) ١١ 


(ب) بين أن هذه النتيجة تجعل تباین مقذر Yates-Grundy‏ موجبًا دومًا J‏ هذه 
الطريقة . تلميح : في AR ) ١(‏ تبيان أن 


Z 4 
1-22, 1-22, 





(1-z-z)=(1 ~22)(1-22)| 1+ 


)١( (Y -۱۹(‏ في طريقة Durbin‏ مع Gat « n=2‏ مباشرة من أن احتهال سحب 
الوحدة زفي السحب الثاني هو كا عرضنا سابقًا بالصفحة AVA‏ 
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(ب) في حالة N=4‏ » 0.4 ,0.3 ,0.2 ,20.1 » احسب احتيال سحب الوحدة 1 اول 
واحتمال سحبها Wy BE‏ في طريقة Gad . Brewer‏ أن مجموع الاحتمالين يساوي 
2 أى ,22 . 


(8-19) في طريقة Madow‏ النمطية» يمكن اختيار وحدة إلى العيّنة أكثر من 
مرة إذا كان nz,>1‏ (أي Jegi nM,' > Mo’)‏ کا عرضنا على الصفحة (TAY‏ 
أنه مع وحدات oh gS‏ يكون التكرار المتوسط للاختيار مساويًا onz‏ بحيث يبقى مقدّر 
YJ Horvitz-Thompson‏ غير منحاز في حالة 2,<1ه . 


ID a) 


المعاينة Glas gs asi gl‏ 
متساوية الحجم 
)١-٠١(‏ معاينة على مرحلتين 

لنفرض أنه يمكن تقسيم كل وحدة في المجتمع إلى عدد من الوحدات الأصغر 
أو الوحدات الجزئية . واختيرت عيّنة تحوي ۸ من الوحدات . فإذا كانت الوحدات 
454 ضمن وحدة مختارة تعطي نتائج متاثلة» فيبدو من غير الاقتصادي أن نقيسها 
Le‏ والإجراء الشائع هو اختيار وقياس عيّنة من الوحدات الحزئية في أي وحدة 
مختارة. وتدعى هذه الطريقة بالمعاينة الحزئية» باعتبار أننا لم نقم بقياس الوحدة 
بكاملهاء ify‏ أخذنا عيّنة من الوحدة نفسها. والاسم الآخر الذي يعود 
إلى Mahalanobis‏ هو المعاينة على مرحلتين, OY‏ العينة تؤخذ في حطوتين . الأولى هى 
أن نختار عيّنة من الوحدات» تسمى غالبًا الوحدات الأوليةء والثانية هي Row of‏ 

عينة من وحدات المرحلة الثانية أو الوحدات الفرعية من كل وحدة أولية مختارة . 


وللمعاينة الحزئية تطبيقات متنوعة Me‏ تذهب بعيدًا led‏ وراء المجال المباشر 
لنظرية المعاينة الإحصائية . وحيث| تتضمن أية عملية» كيميائية أو فيزيائية أو بيولوجية, 
اختبارات يمكن إجراؤها على قدر صغير من المادة التجريبية» فمن المربجح أن تُسحب 
هذه المادة كعينة جزئية من مقدار أكبر هو ald dow‏ عينة . 


وسندرس في هذا الفصل أبسط Ul‏ تحتوي فيها كل وحدة على العدد M‏ نفسه 
من الوحدات ALI‏ التى نختار من بينها  Face‏ عند أخذ عينة من أي وحدة . ويي 
الشكا (AN)‏ تمثيلا تم Clade P‏ للاي عل م شخان حيث »M=9‏ 2=" . 


۳40 


والميزة الرئيسة للمعاينة على مرحلتين هي أنها أكثر مرونة من المعاينة على مرحلة 
واحدة. وتُختزل إلى المعاينة على مرحلة واحدة عندما يكون 77-14 » ولكن مالم يكن 
هذا هو أفضل اختيار ل cm‏ فلدينا الفرصة لأخذ قيمة ما أصغر وأكثر فعالية shld‏ 
ob stalls,‏ القضية تختزل إلى مسألة توازن بين الدقة الإحصائية والتكلفة . وعندما 
تتفق الوحدات الجحزئية في الوحدة نفسها اتفاقا شديدًا ab‏ بينباء OB‏ اعتبارات.الدقة 
تقترح قيمة صغيرة ل ” . وعلى الوجه الآخرء تكون تكلفة قياس كامل الوحدة أحيانا 
في نفس تكلفة معاينتها Se Ue‏ عندما تكون الوحدة أسرة» واستجابة شخص 
واحد فيها تعطي معلومات دقيقة حول جميع عناصر الأسرة . 





56 يرمز لعنصر من العينة 
شكل J (VN)‏ تخطيطي لمعاينة على مرحلتين (m=2, M=9, n=5, N=81)‏ 


)۲-٠١(‏ إيجاد المتوسطات 
والتباينات في معاينة على مرحلتين 
في المعاينة على مرحلتين تعطي خطة المعاينة أولاً طريقة لاختيار من الوحدات. 


المعاينة ishl‏ بوحدات متساوية الحجم Yay‏ 


وعندئذ» ولكل وحدة وقع عليها الاختيارء تعطي طريقة لاختيار عدد من الوحدات 
الجزئية منها. وعند إيجاد متوسط وتباين تقدير» يجب أخذ المتوسط فوق جميع lit‏ 
التي يمكن توليدها بالطريقة ذات المرحلتين هذه. وإحدى الطرق لحساب هذا المتوسط 
هو أن نحسب Vol‏ متوسط التقدير فوق جميع اختيارات المرحلة الثانية التي يمكن 
سحبها من مجموعة مثبتة من ”من الوحدات التي تختارها الخطة . ثم نحسب المتوسط 
فوق جميع الاختيارات الممكنة وفق الخطة ل ١‏ من الوحدات. ولتقدير Sa ê‏ 
التعبير عن هذه الطريقة على الشكل» 


E(6) = [(0)«ط]ءط‎ (10.1) 


فوق جميع اختيارات المرحلة الثانية الممكنة من مجموعة مثبتة من الوحدات». ويرمز 
E,‏ لعملية JH‏ المتوسط فوق جميع اختيارات المرحلة الأول . 

ومن أجل Vi)‏ تعطي هذه الطريقة النتيجة التالية التى يمكن تذكرها 
بسهولة . 
V(6) = V,[E,(6)]+ E,[V2(8)] (10.2)‏ 
حيث VAG)‏ هو التباين فوق جميع اختيارات العينة الجزئية الممكنة من أجل مجموعة 


معطاة من الوحدات . ولتبيان هذاء. لیکن (5)8 = (حيث لا يمثل 6 بالضرورة 
المقدار الذي يراد ل ق أن يقدّرهء باعتبار أن ق يمكن أن يكون منحارًا). 


وبالتعريف 

V(6) = E(6- 6) = E, E- 2 (10.3) 

ولكن 

)10.4( | 2 + (8)ر205 -(862)رظ = :(0 E,(6—‏ 

=[E,(6) + V,(6)—26E,(6) + 2 (10.5) 

لنأخذ الآن المتوسط فو قى اختيارات المرحلة الأولى. فبا أن FrE(8)=6‏ 
V(ê) = E,[E,(6)?- 67+ E,[V,(6)} (10.6)‏ 


= V,[E,(6)]+E,[V,(6)] (10.7) 





ويمكن تعميم العلاقة (10.7) بصورة طبيعية إلى ثلاث مراحل أو أكثر. وفي حالة معاينة 


(dow مراحل‎ LMG على‎ 
V(6) = Vi{ELE3(6)} + ار‎ V[E(6)} +E {E[V3(6)} (10.7') 


)"-٠١(‏ تباین تقدير 
المتوسط في معايئة على مرحلتين 
تستخدم الرموز التالية : 
=y,‏ القيمة التي نحصل عليها من الوحدة الجزئية زفي الوحدة الأولية : . 


نلا ا - بر - متوسط العيّنة لكل وحدة جزئية في الوحدة الأولية : . 
io‏ : 
j=y Ž‏ = متوسط العينة dle Yl‏ لكل وحدة جزئية . 

s 7 i=l 


1= 52 = الاي بين متوسطات Slims‏ الأولية 8 


s? AANU‏ = العا الوحدات | الوحدات الأولية 
te o‏ ترق ‘ay tolls‏ ت الحزئية ضمن الوحدات الآ وليه . 
N(M~1)‏ رك = التباين بين الوحدات الحزئية ضمن و 


ونلاحظ أن ۲ يرمز للمجموع Sle yl‏ للوحدات الحزئية في الوحدة : (وكنا رمزنا له في 
الفصلين 9 9,249( | 


نظرية )١-٠١(‏ 
إذا كانت الوحدات ال ” والوحدات الجزئية ال ۸ من كل وحدة محتارة قد 
اختيرت وفق معاينة عشوائية بسيطة » فعندئذ يكون تر تقديرًا غير منحاز ل ۶ بتباين . 
N-n) SÈ (Mom) SÈ‏ 
N M /mn‏ 





vis) = ( (10.8) 


ula y 
مع معاينة عشوائية بسيطة في المرحلتين كلتيه| نجد.‎ 


المعاينة الجزئية بوحدات متساوية الحجم vaa‏ 
n _ 1N‏ 
(GE F)= aos‏ =£ )كه - يعض - EG)‏ 
ومن أجل VP)‏ نستخدم العلاقة )10.2( . 
V2(9)] )10.10(‏ ارط V()= Vi[E2(9)]+‏ 


ley‏ أن ALU E0) =È Fyn,‏ الأول على اليمين هو تباين المتوسط لكل وحدة جزئية 
من عينة عشوائية بسيطة تتضمن ۸ وحدة وعلى مرحلة واحدة . SUL,‏ نجد من النظرية 
«(Y-Y)‏ 





5 2 
vieo- (2)3 (10.11) 


وفضلاً عن ذلك› مع 7/7 2 - قر واستخدام معاينة عشوائية بسيطة في المرحلة AS‏ 
نحد» 


Me 2 Soi (10.12) 








V2(y) = 


حيث )1 y- F/M‏ <= دك التباين بين الوحدات الحزئية في الوحدة الأولية 
i‏ . وعندما isb‏ المتوسط فوق OL‏ المرحلة الأولى. نجد أن متوسط المقادير 
2 هو S/N =S?‏ > ‘ 

وبالتالي» 


2 
Mms (10.13) 


E,[V2(y¥)]= ( M 


mn 
. (10.13) وتنتج النظرية من العلاقة )10.10( لدى جمع )10.11( و‎ 
كسري المعاينة في المرحلتين الأولى والثانية.‎ fp=m/My fi=n/N وإذا كان‎ 


1-f‏ 17ج 
o2‏ 1-12 2 9ل - V(¥)‏ 
oe (10.14)‏ و 





bis‏ تقنية المعايلة الاحصائية 


)4-٠١(‏ تقدير عينة للتباين 
نظرية (١١-؟7):‏ تحت شروط النظرية )١-٠١١(‏ يكون 
v= =s +AA 5‏ 





(10.15) 
تقديرًا غير منحاز ل VS)‏ حيث ,× /۸ f=‏ و fr=m/M,‏ » و 
)رز — Ois (yy‏ 

2 LY- 2 i 
Sı = wee 4 S2 = am- (10.16) 
برهان‎ 
(n-1)s = <) - (= < j-n? )10.17( 
وبالتالي‎ 
-ين‎ DE) =F yp fd s, ع تارم‎ EPs? )10.18( 


حيث PE ۷/۸١‏ ويصح الحد الأخير على اليمين باعتبار أن المعاينة الجزئية 


مستقلة في الوحدات المختلفة و FHT gyn‏ وهكذا cde‏ 


(n-1)E(s) =E (F لل برت‎ FS (410.19) 
mm n 


ولدى الضرب ب (-f,)/n(n-1)‏ وأخذ المتوسط فوق المرحلة الأولى من المعاينة 
ا steal‏ ميدن 


Zf 2 5 (1 f) 52,0 -1 =f) $? (10.20)‏ لاع 
n n mn‏ 


وبالمقارنة مع )10.14( الخاصة ب VF)‏ . نلاحظ أن الحد المتضمن ”رى أصغر بمقدار 
۶8/۸ - 1) ,۶وب أن EEs) = S?‏ فالتقدير 


(y= Fs 2h,» (10.21) 


هو إذن تقدير غير منحاز ل WJ)‏ 


المعاينة الحزئية بوحدات متساوية الحجم ٤۰١‏ 


نجد من )10.20( نتيجة سنستخدمها (ed‏ بعد هى » 
2 
(10.22) يه وى -2 Els) =S? 2,0- hs,‏ 


—f2)‏ 2)1 مق 


m 


ومنه د اس col‏ 
تقدير غير منحاز ل2,ى ١‏ 


ملاحظات على النظرية (١٠-؟)‏ 

إذا كان 70-44 . أي fal‏ فتصبح العلاقة )10.15( العلاقة المناسبة لمعاينة 
عشوائية بسيطة من الوحدات . وإذا كان ۸-۸ . فالعلاقة هي تلك الخاصة بمعاينة 
عشوائية طبقية تناسبية » طالما أنه يمكن اعتبار الوحدات الأولية عندئذ كطبقات» وأن 
ke‏ اعات من JS‏ هنبا . وفي هذا المجال نقول | إن المعاينة على مرحلتين هي نوع من 
التقسيم غير الكامل إلى طبقات» حيث الطبقات هي الوحدات . 

وعندما يكون Aego f ENN‏ نحصل على النتيجة البسيطة. 
gt È OD |‏ 
et (10.23)‏ 00 
وهكذا يمكن حساب تقدير التباين من معرفة متوسطات الوحدات فقط. وتكون هذه 
النتيجة مفيدة في Ub‏ معاينة جزئية ciha‏ باعتبار أننا لا نستطيع في هذه ILI‏ 
حساب تقدير غير منحاز ل ”رى . إلا أن (10.33) لا تزال ممكنة التطبيق. شريطة أن 
تكون ۸/۸ صغيرة. وإذا لم تكن 27/«:صغيرة Of‏ )10.23( تبالغ في تقدير الكمية 
f,8,2/n‏ » كما نرى من )10.20( و )10.14( . 

)+ 0.1( تقدير النسب 

إذا كانت العناصر مصنفة في فصلين» ونرغب في تقدير نسبة العناصر التي تقع 
في الفصل الأولء فيمكن تطبيق العلاقات السابقة من خلال التدبير المعتاد الذي 
نعرّف بموجبه yy‏ بأنه يساوي 1 إذا وقعت الوحدة الجزئية في هذا الفصل وتساوي 


ty‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


صفرًا فيا عدا ذلك. لتكن ë p=am‏ نسبة العناصر من العينة الجزئية 
الوحدة : التي تقع في الفصل الأول. فعندئذ يصبح تقديرا التباين ”رى و s‏ 
المطلوبان في النظرية )۲-٠١(‏ كا يلي : 

È -p 


n—1 


s= 


2_ m 
$2 = n(m— TA Pdi 
: ما يلي‎ ›»)۲-٠١( ,م 2= م وبالتالي نجد من النظرية‎ in حيث‎ 


o) = TAS :وى‎ Epa (10.24) 





Jit. 

في دراسة لمرض GL‏ زُرعت الأشجار في 160 قطعة أرض صغيرة تتضمن كل 
منها 9 شجرات . واختيرت عينة عشوائية من 40 قطعة. وثلاث شجرات عشوائية من 
كل قطعة ضمتها العيّنة. لاختبار وجود المرض فيها. وقد وجد أن 22 قطعة لم تتضمن 
ra‏ شجرة مريضة (من بين الثلاث موضع الاختبار) dy‏ 11 منها وجدت شجرة واحدة 
مريضة» |S‏ وجدت شجرتان في أربع منهاء وثلاث في ثلاث منها. قدّر نسبة الأشجار 
المريضة وخطأها المعياري . ويدل الرمز 4 على التكرارات 11,22 ,3,4 . 

لدينا N=160,M=9,n=40,m=3‏ . ولإيجاد s?‏ و s‏ من المربح أن 
I 0‏ بأعداد sat‏ المريضة Bp)‏ » وأعداد الأشجار الصحيحة (3q,)‏ . وقد 





التكرار 
r‏ م94 3p; $ 9p;q; 94 3P:‏ 
0 0 0 0 22 0 
l 11 2 22 11 11‏ 
16 8 8 2 4 2 
27 9 0 0 3 


3 
40 30 28 54 





المعاينة الجزئية بوحدات متساوية الحجم ter‏ 


200034 120 
1 (gq 28) 
ep 4 B) = 3.822 


0 
Lona, = 3 = 3.333‏ 
وبالتالي نجد من العلاقة السابقة لهذا المثال مباشرة» 


(3)(3.822) (2)(3.333) 


(4)(40)(39) * (@y(3)(1600)(2) 00020 


v(p)= 


ونسبة الأشجار المريضة هى 0.233 بخطأ معياري 0.045 . والعلاقة التقريبية 


wow 


. /-4 من )10.23( تعطي 0.049 وهو تقريب جيد إلى حد ما معتبرين أن‎ s/Vn 


)5-٠١(‏ المعاينة الملل 
وكسور المعاينة الجزئية 
تعتمد هذه على نوع دالة التكلفة. وإذا كانت تكاليف السفر بين الوحدات غير 
مهمة. Ob‏ إحدى الصيغ التي ثبتت فائدتها هي : 
C=c\n+c2,nm‏ 
والمركبة الأولى Con AKU‏ متناسبة مع عدد الوحدات الأولية في العينة ؛ 
والثانية» e crm‏ متناسبة مع العدد الكلي لوحدات المرحلة الثانية أو العناصر. ومن 
النظرية )١-٠١(‏ يمكن كتابة VA)‏ على JSI‏ 


1 5 
Vij) = Hs,- SLs, رو‎ )10.25( 


ولا يعتمد الحد الأخير على اليمين على اختيار man‏ وجعل V‏ أصغر ما يمكن 
مع € مثبتة» أو © أصغر ما يمكن مع ۷ مثبت» يكاقء جعل clad!‏ التالي أصغر ما 
يمكن. 


1 2) -[ 2 S\ S? 
(v+ Es, 8 (s, (+ | +e) 


ومن متراجحة كوشي - شوارتز نجد» 


تقنية المعاينة الإحصائية 


tt 
S2 

m = لہ‎ 

” IJse- srm "e (10.26) 


شريطة أن يكون mos S,2>5,2/M‏ إلى أقرب ege ote‏ وإذا كان 
m‏ عددًا صحيحًا بحيث إن 7+1 > n.‏ > بم فنقول» كقاعدة أفضل بقليل d‏ 
حالة Mop‏ صغير Cameron)‏ ,1951) دور إلى أعلى إذا كان )1+ kès » Mop > m(m‏ عدا 
ذلك دور إلى الأسفل. وإذا كان Mo >M‏ أو إذا كان 5,7>527/84 j>‏ 
m =M‏ مستخدمًا معاينة بمرحلة واحدة. (الجداء (V+S,?/N)C‏ دالة متناقصة باطراد 
مع 7# عندما يكون 522/14 > 5,7 ) . 
وفي معظم الحالات العملية يكون الحل الأمثل منبسطا نسبيًا. وارتكاب خطأ 
بسيط في اختيار عدد الوحدات ” لا يؤدي إلا إلى خسارة بسيطة في الدقة.» كا يوضح 
هذا المثال التالي . ونكتب» 


2 
2_S2 


S? =S 
! M 


(10.27) 


c=10c,  $,=135S, ليكن.‎ 


Mop = 1.3/10 = 1 


وسنعتبر التكلفة الإجالية مثبتةء ثم نرى كيفية تغير تباين و مع 70 . ونفترض 
أن N‏ كبير ومن )10.14( نکتب» 

2 2 

(= + ع‎ 
n nm 


عم +ع اذى 0 
z‏ كندل ی) = 
حاذفين n‏ بالاستفادة من معادلة التكلفة . وهذا يعطي ( 


5 e S,? (2 ) ا‎ 5 1.69) 
Vif) T 1+ CE اي"‎ C 1 = (10+ m) 


المعاينة الجزئية بوحدات متساوية الحجم 6{ 


ويبحذف العامل الشابت. يمكن حساب التباين النسبي من أجل قيم غتلفة 
mJ‏ . ويبين الجدول )١-٠١(‏ هذه التباينات والدقة النسبية (آخذين الدقة العظمى 
في حالة m=4‏ كمعيار) . 
ومع أي قيمة emt‏ 2 و9 نجد of‏ الخسارة في الدقة بالنسبة إلى الدقة المثل 
أقل من 12% . 
جدول )1-١١(‏ التباينات النسبية والدقة النسبة من أجل قيم مختلفة ل m‏ 


m= 1 2 3 4 5 6 7 8 9 10 





23.38 22.56 21.80 21.10 20.51 20.07 19.92 20.32 22.14 29.59 تباين نسبي 


0.85 0.88 0.91 0.94 0.97 0.99 1.00 0.98 0.90 0.67 455 نسبية 





وفي الممارسة العملية, يستدعي اختيار m‏ تقديرات ل cc,‏ ول S/S,‏ أو بصورة 
مكافئة ل S/S,‏ . ويسبب انبساط الحل الأمثل فلا حاجة للحصول على هذه النسب 
بدقة عالية. وإذا كانت de,‏ »معروفة بصورة حسنة إلى حد ماء وقمنا باختيار قيمة 
om al‏ ولنقل cm,‏ فهناك جدول مفيد Brooks)‏ ,1955( يقدم مدى لقيم 20,2 
وضمن حدود هذا المدى تعطي adam,‏ لا تقل عن 9090 من الدقة المثى . 

وتم الحصول على الجدول كا يلي . من أجل تكلفة معطاة» ومفترضين uS N‏ 
وجد أن الدقة النسبية ل إلى cam,‏ 


VO trope) _ (Su Ve, + Sac)" 
V(¥|mo) S.7c, + S2*c2 + Moc2Su + درق‎ / mo (10.28) 


ومجموعة قيم S/S,‏ تتجاوز هذه العبارة من أجلها مستوى محددا ماءة . هي تلك 


التي تقع بين الجذرين 
S2 _YEVL(1-L)Vmo+ y?/Vmo)‏ 
Su (Ly?/mo)—(1—L) (10.29)‏ 


حيث Yc‏ 
والجدول »)۲-٠۰(‏ المقتبس بعد تكييفه من Brooks‏ )1955( يبين الحدين الأعلى 
والآذلى ل Syg‏ في L=0.9 JE‏ . والمجال الواسع بين الحدين الأعلى والأدنى 


i‏ تقئية المعاينة الإحصائية 
الحدول. 


ونلاحظ of‏ مدى pam,‏ في أجزاء ختلفة من 


وإذا كان لدينا فكرة تقريبية عن ed‏ و رى من أجل المفردات الرئيسة في 
مسح إحصائي e‏ فيمكن استخدام الجدول (VV)‏ لاختيار قيمة ae .m,‏ إذا 
كان م الارتباط بين عناصر من الوحدة نفسهاء كا عرفناه في الفقرة (EN)‏ فتكون 
النسبة S/S‏ مساوية تقريبًا ل م/(م-1) وقيمة ل S/S?‏ منخفضة إلى حد 
الواحد plas‏ 0.5-م. وقد يشكل هذا درجة عالية بصورة غير عادية للارتباط ضمن 
الوحدة. وبصورة UL‏ 0.1-م يعطي و 2,ى/2رى» lx‏ يعطي 0.01= م» 


è 522/5 =99 


مثال 
لنفرض أن She e/a‏ الواحد وأننا نتوقع وقوع S/S‏ بين 5 
5 100 من أجل المفردات الرئيسة. وتعطي الأعمدة c/c=1‏ < القيمة m,=4‏ 
كاختيار مُرض باعتباره يغطي النسب من 4 إلى AST‏ من 100 (في الواقع إلى 196 ) . ومع 
٠/٠ 16‏ والمدى المرغوب نفسه» يقترح الجدول قيمة ل Gm,‏ مكان ما بين 15 و20 . 
وبالإضافة إلى ذلك تبين الحسابات من (10.29) أن 18-,:: هي الأفضل . lias‏ يغطي 
Gall‏ من 5.2 إلى 84 (ليس متسعًا lÉ‏ کا هو مرغوب) . ۰ ۰ 
وعندما تكون تكلفة السفر بين الوحدات الأولية كبيرة.» فقد تكون دالة التكلفة التالية 
is‏ 435 
)10.30( 
باعتبار أن تكاليف السفر تيل إلى التناسب مع Vin‏ . وإذا حددنا قيمة مرغوبة ل VP)‏ 
فيمكن بسهولة أن نحسب من )10.25( الخاصة بالتباين VOI)‏ الأزواج من 
القيم (n, m)‏ التي تعطي ذلك التباين. وعندئذ تحسب من )10.30( التكاليف من أجل 
تراكيب مختلفة» ونعشر بذلك على التركيب الذي يعطى أصغر تكلفة وعند تثبيت 
التكلفة سلفاء يعطي Madow, Hurwitz, Hansen‏ )1953( طريقة لتحديد التركيب 


C=c;n +c,Vn+canm 


المعاينة الجزئية بوحدات متساوية الحجم tev‏ 


جدول )+ (NaN‏ مدى فيم SHISP‏ التي تعطي ,في حدودها 90% على الأقل من الدقة العظمى 
a a.‏ ا ل 
4 2 


C= 1 و‎ -= 
g“ E i U| L U| m e cue 
i 4 2 0.2 4 
. 22 3 0.5 8 
3 72 4 1.0 16 
4 > 5 1.6 27 
5 > 6 2.4 42 
6 5 7 3.3 6l 
7 > 8 4.3 87 
c/a = cilc = 64 
mo mo L U 
6 8 5 00 2 
7 11 10 0.1 7 
8 15 15 0.3 14 
9 19 20 0.7 24 
10 23 25 1.5 37 
15 55 30 2.5 52 
20 > 35 3.7 T1 
25 > 40 5.2 93 





* ترمز ل .100 <“ 


. يعطون جدولا يسهل الاختيار السريع‎ |S › الذي يجعل التباين أصغر ما يمكن‎ )7, m) 
. عندنا والعكس بالعكس‎ m لدم هي‎ ol وتجدر ملاحظة‎ 


(V-A)‏ تقدير "من مسح استطلاعي 


تل Jel Tt‏ رر ل اق امن مسح اسقطلاعي لخ ار فيه 
من الوحدات الأولية. ثم ist‏ '«عنصرًا من كل وحدة . وتعالج هذه الفقرة اختيار 
gn!‏ وإذا كان 2 التباين بين متوسطات الوحدات و isn?‏ التباين بين الوحدات 
الجوفية من (Ola, WN‏ ى) عرفناهمافي الفقرة (t-t)‏ فإن 
(10.22) تعطي 


see‏ ة slali‏ الإحصائية 
E °۸‏ 


ga å Sy (10.31)‏ لمكم S-E)‏ 5) - ماع 


ومع دالة تكلف بسيطة ببريررع + 171 © | نجد c‏ 
S2‏ 
يه = Mon‏ 
pt VSSM cı/c2‏ 
وكتقدير ل ”من المسح الاستطلاعي e‏ تقح )10.31( أن JG‏ 
52 8 


(10.32) عم lta‏ سس we‏ 
والتقدير M p‏ يخضع لخطأ معاينة يعتمد على خطأ المعاينة للنسبة s/s?‏ ومن تحليل 
التباين نعلم أن m'si?/s‏ يتوزع وفق التوزيع. 

)م 
حيث يمتلك (n'-1),F‏ و n'(m'-1)‏ من درجات 441 شريطة أن يكون توزيع 
ال way,‏ التوزيع الطبيعي . وتقود هذه النتيجة إلى توزيع المعاينة ل mm,‏ من أجل قيم 
معطاة ل sim gn’‏ أن 





ا اا 
opt ~‏ 


+ 
)م‎ 52 i 


(10.33) 





مثال 
في مثال الفقرة )5-١٠١(‏ حیث» 
cı =10c,  S2=1.3S, My =1.3V10=4.1‏ 
لندرس مدى جودة تقدير ب" من عينة استطلاعية فيها m'=4 gn'=10‏ فمن 
dass (10.33)‏ ¢ 


6.324 ___ 6.324 


Mon Tei + (4/1.69)]-1 V3.367F- 1 


المعاينة الحزئية بوحدات متساوية الحجم 4°۹4 


F $| |- b 


m 
opt 


في 80% من المرات» نلاحظ من مستوبي الأهمية وحيدي الذيل ل F‏ بحجم 1090 أن : 
ia‏ الأعلى 9.0 cM‏ والحد الأدنى 728„ M,‏ 2 

وکا مبين في الجدول ( ۱۰ gm Gi ob )١-‏ هذا Gull‏ يعطي دقة قريبة من اللمثلى . 

وهكذاء m'=4 on ‘=10 oo‏ كانت فرص yaw‏ سيط 5 الدقة» ف بيان إحصائى 

طبيعي » هي ثانية من عشرة . l‏ 
وتبدو حدود ال 80 و 9596 في حالة 20 ,10 n'=5,‏ و4- في الجدول .)7"-١٠١(‏ 

ومع 2-20 » نكون متأكدين تقريبًا من تقدير Bam‏ قريبة من المثلى. وليس الأمر 

. ۸' =5 حالة‎ d SUAS 


9 0 1 
5 و30 درجة من الحرية . ولإيجاد حدود الفترة التى تغطى قيمة 7 


F 19 (9, 30) = 1.8490, 


جدول )۳-٠١(‏ الحدود العليا والدنيا من أجل M p‏ 


n 80% 90% 








5 2.5, 0 1.8, OO 
10 28,90 2.3, م‎ 
20 3.1,64 2791 





وإذا كانت النسبة /»نفسها في المسح الاستطلاعي كا في المسح الرئيس» 
فستكون تكلفةالمسح الاستطلاعي متناسبة مع cn'ten'm'‏ ويعطي 
Brooks‏ )1955( جدول القيم ġà (n', m')‏ الج الاستطلاعي الأكثر وفرًا الذي يقدم دقة 
نسبية متوقعة في تقدیر ,تبلغ 90% . ويبين الجدول )+ (E-N‏ جزءًا من هذا الجدول . 

وتفترض الحسابات أن N‏ و M‏ كبيران : وتكون التصميمات iale‏ إذا أخذنا في 
الاعتبار حدود الت م م. ونلاحظ أننا لا نحتاج إلى أكثر من 10 وحدات أولية وأن 
التصاميم غير حسّاسة إلى حد ما بالنسبة لقيم النسبة lC,‏ . 


59 قة نسبية متوقعة تبلغ 90% . 
ind - «,” 5 °‏ تمعلك 499 سبيه متو . 
4( بيات عيّئة استطلاعية 


٠١( جدول‎ 





)8-1١(‏ معاينة على ثلاث مراحل 

ننقل أحيانا عملية المعاينة الجزئية إلى مرحلة ثالثة بأخذ عينة من الوحدات 
الجزئية بدلا من تعدادها بالكامل. وعلى سبيل المثال» في مسوح إحصائية لتقدير إنتاج 
J pas‏ معين في Sukhatme) Al‏ ,1947( شكلت القرية وحدة معاينة مريحة . وضمن 
القرية» اقتصر على اخختيار بعض الحقول المزروعة بهذا ا محصول» بحيث يصبح JH‏ 
وحدة جزئية . وعند اختيار حقل تجنى منه أجزاء معينة فقط لتحديد إنتاج الفدان؛ 
وهكذا فإننا نأخذ عينة من الوحدة الجزئية نفسها. dy‏ حال وجود تحليل فيزيائى أو 
كيميائي للمحصول فمن الممكن استخدام معاينة أخرى باعتبار أن مثل هذه التحاليل 
تتم WE‏ على جزء من العينة التي أخذناها من الحقل . 


والتتائج هي تعميم مباشر لتلك المتعلقة بمعاينة على مرحلتين وسنعطيها 
باختصار. ويتضمن وبع لبن وحدات المرحلة Soll‏ وفي كل منها M‏ من 
Adis‏ المرحلة AGW!‏ وفي كل KY‏ من وحدات المرحلة الثالثة . والأعداد الموافقة 
op oe ae‏ دكن نز القيمة التي نحصل عليها من الوحدة u‏ من 
ue‏ الثالثة الموجودة في م [ من وحدات المرحلة الثانية المسحوبة من 
i‏ ة الاولية : . ومتوسطات المجتمع الموافقة على أساس وحدة المرحلة الثالثة هي كا 


o 


1 تقنية المعاينة الإحصائية 


جنول )+421( تات eMac Be‏ نلك Tho‏ نسبية متفه Co‏ 90% . 





(A-1)‏ معاينة على ثلاث مراحل 

fas‏ أحيانًا عملية المعاينة الجزئية إلى مرحلة ثالثة بأخذ عينة من الوحدات 
الجزئية بدلا من تعدادها بالكامل. وعلى سبيل المثال» في مسوح إحصائية لتقدير إنتاج 
محصول معينٌ في Sukhatme) LAI‏ ,1947( شكلت القرية وحدة معاينة مريحة . وضمن 
القرية » patil‏ على اختيار بعض ال حقول المزروعة بهذا المحصول» بحيث يصبح الحقل 
وحدة جزئية . وعند اختيار حقل تُجنى منه أجزاء معيّنة فقط لتحديد إنتاج الفدان؛ 
وهكذا فإننا نأخذ عينة من الوحدة الحزئية نفسها. وفي حال وجود تحليل فيزيائي أو 
كيميائي للمحصول فمن الممكن استخدام معاينة أخرى باعتبار أن مثل هذه التحاليل 
تتم غالبا على جزء من العينة التي أخذناها من الحقل . 


والنتائج هي تعميم مباشر لتلك المتعلقة بمعاينة على مرحلتين وسنعطيها 
باختصار. ويتضمن المجتمع N‏ من وحدات المرحلة الأولى» وفي كل منها M‏ من 
وحدات المرحلة الثانية» وفي كل منها K‏ من وحدات المرحلة الثالثة . والأعداد الموافقة 
للعينة هي amin‏ على الترتيب. لتكن ,,رالقيمة التي نحصل عليها من الوحدة » من 
وحدات المرحلة الثالثة الموجودة في الوحدة [ من وحدات المرحلة الثانية المسحوبة من 
ا الأولية ¡ . ومتوسطات المجتمع الموافقة على أساس وخدة المرحلة الثالثة هى LS‏ 


المعاينة الجزئية بوحدات متساوية الحجم 5١١‏ 





NMK 
z T yy. SE Yiju 5 ZEL Yiu 
n= NM 
ASS والمطلوب تباينات | لمجتمع‎ 
E% -Ý 
2 i 
a Nol 


2 j 
Sa N(M — 1) 
NMK 0 
È 5 (Yijk = Y,)° 
و‎ 5 J u 
NM(K — 1) 


نظرية )7-٠١(‏ 
إذا استخدمت المعاينة العشوائية البسيطة في المراحل الثلاث جيعهاء يكون 
متوسط العيّنة ا لكل من وحدات المرحلة الثالثة تقديرًا غير منحاز ل 2 بتباين 

يساوي 6 
)10.34( 2 و فلحل تو قلا vgs‏ 


nmk ` 3 


حيث n/N, f= m/M, f3 = k/ K‏ = ۴هي كسور المعاينة في المراحل الثلاث . 


برهان 
نشير فقط إلى الخطوات الرئيسة . فلنكتب» 
Yam) +( Yam — ¥,)+(¥, - % (10.35)‏ - ثر) - ل - ير 


حيث f‏ متوسط | لمجتمع ل ۸ من وحدات المرحلة الثانية التي اخحترت» 
وي مفوسط المجتمع Slt‏ الأولية ال« التي اعشيرث... وعندها تريع ونال 
المتوسط. تنعدم الحدود الحدائية . وتتمخض مساهمات الحدود التربيعية ble‏ 


تقنية المعاينة الإحصائية 
E(¥ - Ë, 2 =1-f;‏ 
m) eo‏ 
i=‏ 5 
fag‏ - :رمآ E(¥,,,‏ 
دى Pp-‏ د E(¥,‏ 
n‏ 


وعند إضافة الحدود الثلاثة نحصل على المطلوب . 


نظرية )5-١١(‏ 
تقدير العيّنة غير المنحاز ل AVY)‏ 


v(y)  طط تو‎ A“ A A )10.36( 
n nm nmk 


حيث $3 52 مقادير العينة المقابلة = ونا Si S,’,‏ على الترتيب 2 





برهان 
| يمكن برهان هذا باستخدام الطرق المذكورة في الفقرة )5-١ ٠(‏ أو بصورة بديلة 
olay‏ أن 
10.37 92 1-13 -| 
د Els) 5,2 + Ess,‏ 
-1 
E(s,2) = S? + L g‏ 


د 5=( )5 . وللحصول على النتيجة الأولى. لنرمز بب للمتوسط فوق 
cage‏ الثانية في الوحدة الأولية c i‏ علا أن جميع العناصر ال × قد أحصيت 
; لثة . وليكن Fc‏ متوسط القيم Fc‏ ال n‏ . وعندئذ. ومن )10.22( في lu‏ 
على مرحلتين. نستنتج أن l‏ 


)10.38( _ اه 
: و 1-2 »2 5 - (i‏ 2 
E‏ £ 





المعاينة الجزئية بوحدات متساوية الحجم £۱۳ 


ASS متوسط العينة من الوحدة الأولية ؛»‎ J إذا كان‎ COV, 


(10.39) لوو د = (يا - رتر) 


و 


(1—fs)S3"‏ _ ر 
Cone 3 )10.40(‏ = 7-7 -( ر - ]۶ ع 1 
ee 1)‏ 


ولا 7 تسهم الحدود الجدائية من (10.39) بشيء . . وهذا یت النتيجة الخاصة Els ò-‏ 
ونجد بصوره 3 ale‏ النتيجة الموافقة .E(s2 2 J‏ وبالتالي» 


(تروظحطا مرو لطبو )طح رومع 


رو fo) AAO‏ 5241 )للحتلل 


nm 





= 1-11 S? pith 2 pith و‎ = V(y) (10.41) 
n nm nmk 


وكا في المعاينة على مرحلتين» يتضح من )10.36( أنه إذا كان,/ مهملا فإن (ثر)ن يختزل l‏ 


oJ] 
n sè رت‎ 

D (10.42)‏ يي 
وهذا التقدير محافظ إذا لم يكن ees‏ 
ومع دالة تكلفة صيغتها: 
C=c\n+c.nm+c3nmk (10.43)‏ 
تكون القيم JA‏ ل yk‏ :هي » 

S, VS? -S}/K 


Kon = لجو حو‎ C2/C3, Mope ETT (10.44) 


وينبغي أن يكون 5 تعميم النتائج في هذه الفقرة إلى مراحل معاينة إضافية واضحًا وذلك 
من بنية å‏ الصيغ المعطاة . 


تقنية المعاينة الإحصائية 


)٩-۱۰(‏ معاينة طبقية للوحدات 
يمكن أن تترافق المعاينة الجزئية بأي نوع من المعاينة للوحدات الأولية . ويمكن 
للمعاينة الحزئية نفسها أن تستخدم التقسيم إلى طبقات أو المعاينة النمطية. ويمكن 
بناء علاقات التباين الموافقة لهذه التعديلات من العلاقات الموافقة للطرق الأبسط. 
والنتائج معطاة في حالة معاينة طبقية للوحدات الأولية في عينة على مرحلتين. 
الوحدات الأولية ثابتة ضمن طبقة معطاةء ولكنها يمكن أن تختلف 


ونفترض أن حجوم 
ولية إلى طبقات úy‏ 


من طبقة إلى طبقة . وتحصل هذه الخالة عند تقسيم الوحدات الأ 
اللحجم وهكذا تصبح الحجوم ضمن deb‏ ثابتة أو ثابتة تقريبا. 
وتتضمن الطبقة ال #عددًا من الوحدات الأولية = SIN,‏ كل منها ,14 من 
وحدات المرحلة الغانية ؛ وأعداد العينة المقابلة .m, 3h,‏ وتقدير متوسط المجتمع لكل 
وحدة من وحدات المرحلة الثانية هوء 
N, M,F‏ 2 


2_۶ wg (10.45) 
EMM, x OA 
h 


Vee = 


حيث N» ,/ 2N,‏ = ,۷هو الحجم النسبي للطبقة بدلالة وحدات المرحلة الثانية, 
و ,تاهو متوسط العينة في الطبقة . وبتطبيق النظرية )١-٠١١(‏ ضمن كل طبقة» نجد. 


1— fih 2 l-farg 2) (10.46) 
Vga) = E W Np, Sin T M ” 


حيث fin = Nh/ Nw f2, = m,/ Myr‏ 
ومن النظرية )۲-٠١(‏ نجد تقدير العينة غير المنحاز 


Ia 32 fn- a), | (10.47) 
vf) = wl 7 Sih 8 n,M), = 





ونحصل Je‏ التباينات الموافقة لبد 
ت الوافقة لتقدير مجموع المجتمع بضرب كل من العلاقتنا 


)10.46( و(10.47) ب (EN,M,)‏ ; 








المعاينة الجزئية بوحدات متساوية الحجم 6 


)1١-١١(‏ محاصة مثلى في حالة معاينة طبقية 
ele‏ هذا أفضل اختيار للمقادير 71 ادا تكن تكالياته الصفو بين 
(Los) Male lar‏ > فيمكن تمثيل التكلفة بصورة مناسبة بالعلاقة : 


C= 5( cinta tL Contain (10.48) 
h h 


ومن (10.46) يمكن abs‏ التباين على الشكل» 


Son J 1 1 
= = د‎ a ل‎ 5 
V (Fs) 2 Wa |+ (su? M, nM, Son N, 1h 





والكمية. 


V(¥sr) + a(z Cihħh +2 ConMyM, — 0 


حيث ۸ مضروب لاغرانج » هي دالة في المقادير ,”و (nym,)‏ . وبالتالي نجد عند 





جعل ۷ أصغر ما يمكن مع 0 مثبتة» أو العكس بالعكس. 
n, VA -5 Sig? — Ss AN (10.49)‏ 
n,m, VA = a (10.50)‏ 
olay‏ تعطي c‏ 

5 
oa = gg tag elem (10.51) 


والعلاقة الموافقة ل Hlm,‏ هي بالضبط العلاقة نفسها التي نجدها في معاينة 
غير طبقية [6)10.26 من الفقرة .])5-١١(‏ 
ومن )10.49( » وباعتبار Wy oc NM,‏ نجد» 


2 2_5 a N,M,S 
Suh Sin M, > np, oC a )10.52( 


وبما أن التقديرات ذاتية الترجيح مريحة » فسنتساءل عن الظروف التي تقود 


تقنية لمعاينة الإحصائية 
£44 


المحاصّة المثلى تحتها إلى تقدير ذاتي الترجيح ٠‏ 
}13 كان ثابت = nam,/ NxM, = fo‏ » باعتبار 


= (10.45) نستنتج أن ولا ذاتية aril‏ 
آنه ف هذه «UL‏ 





N, << 
r 4 nM,,/ Fan), YJ LOL yyy 
st > NM. hi j 
Eh fol NAM, 
Em 
È nam, a 


Mie 5‏ اا 2 oat:‏ ثانا ة 
والشرط AILS‏ نتوقع» هو a felis‏ أي بقاء احتيال اختيار وحذة جزم “بي جع 
الطبقات . 

ومن )10.50( تعطي المحاصة Al‏ 


n,m S 
fon = Kan Te (10.53) 
وكثيراً ما تكون ره التكلفة لكل وحدة من وحدات المرحلة الثانية » هي نفسها تقريبا‎ 
في وحدات أولية كبيرة وصغيرة ؛ ولكن يمكن أن يكون ,ر5 أكبر في الوحدات الكبيرة منه‎ 
وباعتبار أن الوضع الأمثل غير حساس» فغالبا‎ Se في الوحدات الصغيرة . وعلى أي‎ 
ما ستكون عينة ذاتية الترجيح في دقة العينة المثلى نفسها تقريبًا . ونلاحظ أن هذه النتيجة‎ 
. تصح حتى إذا كانت المعاينة ا مثلى للوحدات الأولية بعيدة عن واقع التناسب‎ 


تمارين 
)*1-1( خزنت مجموعة من 20,000 سجل في 400 من جرارات الأضابير» كل 
منها يتضمن 50 سجلا . ويي معاينة على مرحلتين, سحبت خمسة سجلات lye‏ من 
كل من 80 جرارا اختيرت عشوائيا. ومن أجل مفردة واحدة» كانت تقديرات التباين 
5 =$2° ,362 سو كا عرفناها في الفقرة .)4-1١(‏ (ا) احسب الخطأ المعياري للمتوسط 
لكل سجل من هذه العينة. (ب) قارن هذا مع الخطأ المعيارى المعطى EAL‏ 
التقريبية )10.23( في الفقرة i . )4-٠١(‏ 
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cam من نتائج عينة استطلاعية على مرحلتين, اختيرت ت فيها‎ (VN) 
VF) الوحدات الحزئية من كل من '” وحدة أولية» ومن المفيد أن نستطيع تقدير قيمة‎ 


التي ستعطيها عينة لاحقة تتضمن ”من الوحدات الجزئية من كل من ”من الوحدات 
الأولية . بين أن 





N- sf, mi mn mn 
= ( a 1 T) 
من العيّنة التمهيدية.‎ s حيث حسبت :رو و‎ VI) تقدير غير منحاز ل‎ 
. (10.22) والنتيجة‎ )١-١١( تلميح : استخدم النظرية‎ 
E(s,’)= S? -SS 
في معاينة حقول القمح في كنساس» حيث الحقل وحدة أولية,‎ (TNS) 
المربعات التالية للإنتاج بالبوشل لكل فدان:‎ i (MET EE eli 
عينة‎ Di an: من كل حقل ؛‎ a ميان‎ Lala = 165, ”ر8‎ = 66 
Wlad ا الحقول‎ 2 nl جزئية ة من كل حقل من الحقول‎ wile 
كبيرين وثابتين. وفي (ج) نفترض أن الجني الكامل‎ MIN يمكن أن نفترض‎ 
.(m=M مكاقء لمعاينة بمرحلة واحدة (أي للحالة‎ 


)٤-٠١(‏ في المسح نفسه» ومع عینتین جزئيتين لكل حقل» كانت متوسطات 
المربعات للنسب المئوية للبروتين 1.43= ”رى » 5,257.73 . ما هوعدد الحقول المطلوبة 
لتقدير متوسط الإنتاج في حدود ±1 بوشل. ومتوسط النسبة المئوية للبروتين في 
حدود 4+ وذلك باستثناء فرصة واحدة من عشرين في كل حالة؟ jail‏ الحسابات 
(h)‏ مفترضًا أخذ ome‏ جزئيتين لكل حقل في المسح الرئيس» (ب) مفترضا GH‏ 
الكامل لحقل في المسح الرئيس . 

)0-١١(‏ في بيان إنتاج القمح في التمرين (HN)‏ ما هي قيمة Sede,‏ دالة 
تكلفة ihs‏ إذا كان تقدير القيمة المثلى ل :”7 هو 2 ؟ 


ا z‏ المعايئة الاحصائية 
۸ د ساك 


td 9 b> صخي وكانت دالة التكلفة‎ NN و‎ m/M 


كا 
)5-٠ ')‏ إذا ن كل من تلك التي يعطيها 1 m=‏ إذا «OS‏ 


أن m=2‏ يعطي قيمة للتباين Vis)‏ س 
S,?‏ 


Si 2رک‎ 


حساب تد > ونجرى 1 

نم قا a‏ ی و ا 
من عيّنة 2% (m=400)‏ كل شهر فوف فر 
الحسابات الت تتضمن خطا لكل شهر (من بين 400 (Clam‏ هي (مرتبة وفقا لقيمها من 
الأصغر إلى الأكير) 1,0,0 ,1 ,6,6,6,5,5,5,5,4,4,2 ,7 ,8,7 ,9,9 ,10 ,10 ,13 ,17,14« 
والترتيب وفق القن غير معظ, احسب stands?‏ من نتائج الققرة (١1-ة),‏ 
وبالتالي احسب الخطأ المعياري ل ۶ » كتقدير للنسبة المئوية من الحسابات التي تتضمن 
خطأ فوق فترة سنة» والذي يمكن الحصول عليه من SAÈ‏ )1( 1200 حساب من شهر 
بمفردهء اخترناه عشوائيًا.. (ب) 300 حساب من كل من 4 أشهر اخترناها عشوائيا. 
)>( 100 حساب كل شهر. تلميح : استخدم إما العلاقة في التمرين (VV)‏ 
مع 7-400 أو احصل على تقديرات غير منحازة ل رى و ى ثم استخدم النظرية 
.)۱-۱١(‏ 


-٠١(‏ ۸) عند التخطيط للمسح على مرحلتين توقعنا أن تكون c/a‏ حوالي 
4 وأن ;52/5 قد تقع بين 5 و50 . (ا) ما هي القيمة gl‏ تختارها ل ”من الجدول 
(٠٠-۲)؟‏ (ب) لنفرض أنه بعد pli]‏ المسح وجدنا cien‏ قريبة من 8 » وأن SPISZ‏ 
كانت حوالي 5 . احسب الدقة النسبية التي تعطيها تعطيها ‏ التي اخترتها بالمقارنة مع الدقة 
التي تعطيها :” المثلى. (ج) قم بالحسابات نفسها في حالة 7/5,2-100,رى » 4=رء/,ء. 


)1-1١(‏ إذا كان م معامل الارتباط بين وحدات المرحلة الثانية في الوحدة 
الأولية نفسها . فبرهن أن 


S? _ Sz 


[(N- ain? -S/M S; 





1-06 
p 
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[وهذا يثبت نتيجة استخدمت في الفقرة [CN e)‏ 

)٠١-٠١(‏ بين أنه إذا كان 0< وفق رموز الفقرة op ALN)‏ عيّنة 
عشوائية بسيطة من ١‏ وحدة أولية» مع اختيار عنصر واحد من كل وحدة» تكون أكثر 
Lis‏ من Uke‏ عشوائية بسيطة من (M>1n>1) Face n‏ . بين أن دقتى الطريقتين 
متساويتان إذا كان n/N‏ مهملا . هل تتوقع هذا بالبداهة؟ l‏ 


PICKS ge) 


clas gs ås jall المعاينة‎ 
غير متساوية الحجم‎ 


)١1-1١(‏ مقدمة 
عند معاينة مجتمعات كبيرة» كثيرا ما نواجه وحدات أولية تتغير من حيث 
حجمها. وعلى أي حال» فغالبًا ما ملي اعتبارات التكلفة استخدام المعاينة متعددة 
المراحل» وهكذا تكون المسائل التي نناقشها في هذا الفصل متواترة الوقوع . وإذا كانت 
الحجوم لا تتغير GES‏ فإحدى الطرق هي أن نقسم إلى طبقات Úis‏ لحجم الوحدة 
الأوليةء بحيث تصبح الوحدات ضمن dab‏ واحدة متساوية في حجومهاء أو تقريبًا 
كذلك . وعندئذ يمكن أن تشكل العلاقات في الفقرة )4-٠١(‏ تقريبًا مناسبًا. وعلى أي 
حال» فغالبًا ما تبقى فروق كبيرة في الحجم ضمن بعض الطبقات. وأحيانًا يكون من 
المستحسن أن نبني التقسيم إلى طبقات على متغيرات أخرى. ile dy‏ دورية للمسوح 
الإحصائية الاجتماعية البريطانية» وهي عينات تغطي البلاد بأكملها معتبرة المناطق 
كوحدات أولية » أشار Gray‏ و Corlett‏ (1950) إلى أن الحجم قد اعتبر في البداية أحد 
لمتغيرات التي يُقسم بموجبها إلى طبقات» ولكن وُجد أن هناك Sule‏ آخر أفضل من 
الحجم. وذلك عندما أصبحت الخواص المميزة للمجتمع معروفة بصورة أفضل . 


ونحتاج إلى بعض الحهود المركزة لكي نحصل على معرفة فاعلة بالمعاينة متعددة 
المراحل. عندما تتغير الوحدات من حيث حجمهاء وذلك بسبب مرونة الطريقة. 
ويمكن اختيار الوخدات. إما باحتعالات متساوية e‏ أو باحتمالات متناسبة مع الحجم. 
أو مع تقدير ما للحجم. ويمكن استنباط القواعد المختلفة لتحديد المعاينة وكسور 


؟»١‎ 


LI Ld‏ كا تتوافر طرق مختلفة للتقدير. وتعتمد فوائد الطرق المختلفة على 
لعة soll‏ ف فيل التكاليف الميدانية ‏ وعلى المعلومات الإحصائية الإضافية 


الموجودة ت تصرفنا . 


T E a es 

الاستخدام . وسنبدأ بمجتمع يتألف من طبقه بمعردها . i‏ 3 
Lab‏ كا في الفصول السابقة. وذلك بجمع علاقات الاين المللائمة TEO‏ الطبقات . 
وللتبسيط نفترض أو أننا اخترنا فقط وحدة أولية بمفردهاء أي 7-1 . وهذه ال حالة 
ليست غير عملية بالمرة كا تبدو للوهلة الأولىء GY‏ عتدما يوجذ عدد كبير من 
الطبقات, فقد نتمكن من إحراز دقة مرضية في التقدير حتى ولو كان 1=,” . وفي 
المسوح الإحصائية الشهرية التي يأخذها مكتب الإحصاء في الولايات المتحدة» والتي 
تهدف إلى تقدير عدد العاملينء نجد أن الوجدة الأولية هي المنطقة أو زمرة من المناطق 
المتجاورة. وهذه الوحدة كبيرة» إلا أن لها ميزات إدارية تخفض من التكاليف . وبما أن 
المناطق بعيدة عن أن تكون منتظمة في خواصها الرئيسة » فقد جرى التوسّع في التقسيم 
إلى طبقات وذلك إلى الحد الذي اختيرت معه منطقة واحدة فقط من كل طبقة . وبالتالي 
فإنه في خطة معاينة كهذه» تكون النظرية التي سنناقشها هنا قابلة للتطبيق على طبقة بمفردها. 


وكما في الفصول السابقة» فإن الكميات المطلوب تقديرها يمكن أن تكون 
ج المجتمع Y‏ ¢ أو متوسط المجتمع (عادة المتوسط لكل وحدة جزئية 704 أو نسبة 
رموز: نرمز ب dar WU yj‏ من 

التالية إلى الوحدة م : 
ار ESE‏ 
M, m‏ عدد الوحدات الجزئية 


MY, yı = mi‏ =¥ المجموع 
OOO‏ 


الوحدة ا حزئية زرضمن الوحدة Ji‏ وتشير الرموز 


المعاينة الجزئية بوحدات غير متساوية الحجم {Y۳‏ 
S‏ تشير الرموز التالية إلى المجتمع ككل أو إلى عيّنة : 





rm,‏ 11 2 1 عدد الوحدات الجزئية 
Y=) Y, Ly,‏ المجموع 
Y/Mo y=Ly/Lm,‏ =¥ المتوسط لكل وحدة جزئية 
Y= Y/N J =2 y/n‏ المتوسط لكل وحدة أولية 





n=1 طرق المعاينة عندما يكون‎ )۲-١١( 
أخذنا منها عيّنة‎ aM تحوي ,14 من الوحدات‎ Lely » ¡ لنفرض أننا اخترنا الوحدة‎ 
المتوسط لكل وحدة جزئية‎ e P عشوائية من ,”وحدة . فسنقدم الآن ثلاث طرق لتقدير‎ 
WE أو وحدة المرحلة الثانية كا تدعى‎ 


1 وحدات اختيرت باحتمالات متساوية 

pie = y= Vj. 
عند تكرار‎ GY والتقدير هو متوسط العينة لكل وحدة جزئية وهو تقدير منحاز. ذلك‎ 
وبا أن لكل وحدة الفرصة نفسها في‎ Y, هو‎ Y, متوسط‎ O المعاينة من الوحدة نفسهاء‎ 
هو:‎ Y, أن تكون الوحدة المختارة» فإن متوسط‎ 


$ 


Lee. مغلا‎ 
N vit fa Ow) 
ولكن متوسط المجتمع هو:‎ 
š > MY, 
M= Į M, ع ضور حيث‎ 


وبالتالي يكون الانحياز (P-D‏ وبما أن الطريقة منحازة فسنحسب متوسط 
مربعات الخطأ (MSE)‏ حول ۴ . لنكتب» 
(2 -ي2) + (ي - ,1 ) +( - -F=‏ 


arr‏ نة اإلاحصائية 
٤‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


ل القع فد نات الممكنة . s‏ همات الحدود الجدائية 
الصفر وتوقعات الحدود المربعة تتبع بسهولة من الطرق المعطاة في لفصل شر . 
ونجد : 

1 N (M;—mj) وى‎ 


; Le ور‎ 
MSEOD=N بذ‎ M m Na YIS 10) 


i 


حيث» 
M,‏ 1 


S? = —— u- Y;)” 
=1 0 


هو التباين بين الوحدات GAS A‏ الوحدة. 

ويحوي متوسط مربعات خطأ ثلاث مركبات : واحدة GS‏ عن التغير ضمن 
الوحدات. وواحدة عن التغير بين المتوسطات الحقيقية للوحدات» وواحدة عن 
Sect‏ 

ول så‏ قيم m,‏ . والاختيار الأكثر شيوعًا هو إما أن تأخذ جميع القيم m,‏ 
متساوية. أو isb‏ متناسبة مع ,14 أي أن نسبة المعاينة الجزئية من أي وحدة نختارها 
هي نسبة مثبتة . ولا يؤثر اختيار ,”إلا في المركبة الأولى من المركبات الثلاث للتباين 
وهي المركبة المنبثقة عن التباين ضمن الوحدات . 


11 وحدات اختيرت باحتمالات متساوية 
NM y‏ 
Mo‏ 
وهذا التقدير غير منحاز وب أن بر هو تقدير غير منحاز ل op ١‏ الجداء 
MY;‏ هو تقدير غير منحاز لمجموع الوحدة Y;‏ وبالتالي NM, OF‏ هو تقدير غير منحاز 
لمجموع المجتمع ۲ . وبالقسمة على Mo‏ العدد الكلي للوحدات الجزئية في المجتمع , 
نحصل على تقدير غير منحاز ل ۴ . 
ولإيجاد Vu)‏ وهو بالطبع يساوي متوسط مربعات الخطأ. نجد 
NM‏ 
fu- =a‏ 


0 


> ر = تقدير 


للد انك 


Yo = 
حل 2 | = لكل‎ í 


وحدة . وهذا يعطى 6 


NM -+N عو‎ ¥ 
سمو‎ 2 Mt Y) 


ومنه» 
N 3‏ 2 
Vow =z Û MM, =m) +z YP (11.2)‏ 


ومركبة «ما بين الوحدات» لهذا التباين (الحد الثاني من الطرف الأيمن) SE‏ 
التباين بين مجاميع الوحدات Y,‏ . وتتأثر هذه المركبة بكل من التغيرات في ,4 من وحدة 
إلى وحدة» وبالتغيرات في المتوسطات ۲١‏ لكل عنصر. وإذا تغيرت الوحدات Body‏ من 
حيث حجمهاء فإن هذه المركبة تكون كبيرة حتى ولو كانت المتوسطات لكل عنصر 
۴ ثابتة تقريبًا من وحدة إلى وحدة. Le Dey‏ تكون هذه المركبة كبيرة بحيث يكون 
ل تر متوسط مربعات خطأ أعلى بكثير من التقدير المنحاز ,تر . وهكذا فإنه لا 
الطريقة 1 ولا الطريقة 11 مرضية ALE‏ 


1- وحدات مختارة باحتمالات متناسبة مع الحجم 
متوسط العينة = =F;‏ تر = تقدير 
وتعود هذه الطريقة إلى Hansen‏ و Hurwitz‏ )1943( . وهى تعطى متوسط عينة 
غير منحاز وغير خاضع للتضخم الذي يتصف به تباين الطريقة 11 0 
وعند تكرار المعاينة» تظهر الوحدة بتكرار نسبي caa MIM,‏ 


E(u) =) i Y,=Y 
AUS وبالإضافة إلى‎ 
Ju- Y= (Fm ¥;)+(¥,- $) 
لناخذ أولا المتوسط فوق العيّنات التي اختيرت فيها الوحدة ؛‎ 


= 2 7 
En Ý’ = (am) Set a cy, - f)? 


٢۹‏ تقنية المعاينة الإحصائية 
والآن Jets‏ المتوسط فوق جميع الاختيارات الممكنة للوحدة. وبما أن الوحدة pp i‏ 
بتكرار نسبي «iji M/M,‏ 


5 1 
von) =z | > 2 (M; — m) 2 Ey È M\(Y;- y] (11.3) 


وكما في الطريقة 1 نلاحظ أن مركبة «ما بين الوحدات» تنشأ عن الفروق بين 
٠ ¥‏ «المحوسطات لكل وحدة جزئية) في فى الوحدات المتتالية. وإذا كانت هل, 
«المتوسطات لكل وحدة جزئية» متساوية Gas‏ فتكون هذه المركبة صغيرة . 


مثال 
لنطبق هذه stoji‏ ئج على جتمع صغير. تنوه اصطناعيا . المعلومات الإحصائية 


مقدّمة في اتلجدول (۱-۱۱)» وتوجد ثلاث وحدات» ب۰2 4و 6عناصر. على 
الترتيب. ويمكن للقارىء التحقق من الأرقام المعطاة ل F,‏ رى ,لا . ومتوسط 
paral‏ ۲ هو 33/12 أو 2.75 والمتوسط غير المرججح ل 7 هو 2.167= ۴ » بحيث يكون 
الانحياز في الطريقة 1 مساو ل 0.583 . ومربعه أي المساهمة في متوسط مربعات الخطأ 








هو 0.340 
جدول )١-1١١(‏ مجتمع اصطناعي بوحدات ذات حجوم غير متساوية 
Vij M;i Y; Sa f, f; — Y‏ الوحدة 
2.25— 0.5 0.500 1 2 0,1 1 
0.75— 2.0 0.667 8 4 2,3 ,2 ,1 2 
1.25+ 4.0 0.800 24 6 3,3,4,4,5,5 3 


وعلينا أن نختار وحدة واحد 


ة ثم نأخذ منها عيّنة من وحدتين جزئيتين . وسنأخذ 


بعين الاعتبار أربع طرق» اثنتان منهما عبارة عن شكلين مختلفين للطريقة 
يقة ,1 


الاختيار: وحدة باحتالات متساوية. 2= يام . 





المعاينة الجزئية بوحدات غير متساوية الحجم £YV‏ 

(Ge) fi التقدير:‎ 
I, طريقة‎ 

الاختيار: وحدة باحتمالات متساوية, =4M,‏ ,م 

التقدير: Jı‏ (منحاز) 
طريقة 11 

الاختيار: وحدة باحتمالات متساوية. 2= ,م 

التقدير: 1/14/1460 po)‏ منحاز) 
طريقة 111 

الاختيار: وحدة باحتال هك /,لة , 2= m,‏ 

التقدير: ,ا (غير منحاز). 

والطريقة 10 (معاينة جزئية تناسبية) لا تضمن حجم عيّنة مساو ل 2 (يمكن أن 
يكون 1 » 2 أو 3 ) ولكن متوسط حجم العينة هو2 . 

وبتطبيق علاقات خطأ المعاينة )11.1( » (11.2) و )11.3( نحصل على النتائج في 
الجحدول (YANN)‏ 

جدول )1211( متوسطات مربعات الخطأ لتقديرات عيّنة ل Ý‏ 


متوسط مر بعات المساهمة في متوسط مربعات الخطأ من 
الخطأ الكلى | الانحياز ما بين الوحدات ماضمن الوحدات | الطريقة 





ومع أن المثال مصطنع فالنتائج نسخة تقليدية عن تلك التى وجدت في مقارنات 
تمت في مجتمعات عديدة . وتعطي الطريقة 111 أصغر متوسط مربعات خطأ WY‏ نعثر فى 
هذه الطريقة على أصغر مساهمة للتغير بين الوحدات . ومع أن الطريقة ose gb Tl‏ 
إلا أا أدتى بكشير والطريقة (حجوم متصاوية LEU‏ الجزتية) أفضل بقليل من 
الطريقة ,1(معاينة جزئية تناسبية) . 


EYA‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


وقد تمت بعض المقارنات بين هذه الطرق في مجتمعات واقعية. ومن أجل ست 
مفردات (العدد الكل للعالء العدد الكلي للعال الزراعيين» العدد الكلي للعمال غير 
الزراعيين» قاو يصو رة منفصلة من أجل الذكور (SLY,‏ وجد Hansen‏ 
و Hurwitz‏ (1943) أن الطر ia‏ 111 قد أنتجت تخفيضات كبيرة في مساهمة التغير بين 
الوحدات وذلك بالمقارنة مع الطريقة 11 غير المنحازة» وتخفيضات كانت في 
متوسطها 30 بالمائة بالمقارنة مع الطريقة 1 . (افترضوا أن مساهمة التغير ضمن الوحدات 
مهملة). وقد ذكر Jebe‏ )1952( عند تقديره لمفردات زراعية تقليدية في ولاية نورث 
كارولايناء أن التخفيضات في التباين الكلي كانت من مرتبة 15 SUL‏ بالمقارنة مع طرق 
من النوع 1 . وكانت المنطقة هي الوحدة الأولية في كل من الدراستين . 


l jaa المعاينة مع احتمالات متناسبة مع الحجم‎ )"-1١1( 
ذكرنا في الفصل التاسع تكون حجوم الوحدات ,14 مأخوذة أحيانا من بيانات‎ |S 
فهي معروفة بصورة تقريبية فقط . وفي مسوح إحصائية أخرى قد تتوافر‎ SUL, aa. 
عدة قياسات ممكنة لحجم الوحدة. ليكن < الاحتمال أو الحجم النسبي المخصص‎ 
Jy حيث الأعداد أي مجموعة من الأعداد الموجبة مجموعها الواحد. ولا‎ » i للوحدة‎ 


نفترض n=1‏ . 
يقة 177 
التقدير 
My;‏ _ 5 
11.4 ——= 
zMo ( )‏ ازع 


هو تقدير غير منحاز ل لآ ذلك لأنه عند تكرار المعاينة, تظهر الوحدة i‏ بتكرار 
نسبي EZ,‏ بحيث يكون 


N (Misi) _ $ MiYi_ 
E) - > 2( 5 =2 Mo f 


المعاينة الجزئية بوحدات غير متساوية الحجم EYA‏ 


ونحصل على تباين بولا بالطريقة العادية . لنكتب» 


jv- P= aie 7 ] (11.4) [بالاستناد إلى‎ 
0 


=al o- 2+ r [(#معد-‎ 





وي عبارة التباين يتلقى كل مربع الترجيح ,2 ومله : 


= [ 8 M(Mi-~m) S2 N (MY, y 
Viv) = اير‎ Mm in +È 3 m?) | )11.5( 


وإذا كان ob z, =M/M‏ العللاقة (11.5) تختزل إلى العلاقة (11.3) الموافقة 
وإذا كان 1/N‏ - ,2 (الاحتلمالات الاردائية متساوية) فإن العلاقة 


. Vou) J 
تختزل إلى العلاقة (11.2) الموافقة لتباين تقدير غير منحاز عندما تكون‎ )11.5( 


الاحتمالات متساوية . 


ومالم يكن H/o‏ = ,2 فإن مركبة La‏ بين الوحدات» في (11.5) تتأثر إلى حد ما 
بالتغير في الحجوم |M;‏ كا ths‏ بالتغيرات في المتوسطات Y,‏ لكل عنصر. 


Voy) حساب‎ (PANN) جدول‎ 


M, MlM‏ الوحدة 


MM; = m;) Y; Y; 
Zi mi ee و‎ Y; — —-Yy 
zm, Zi Zi 
l 2 0.17 0.2 2 0 0.500 1 5 —28 
2 4 0.33 04 2 10 0.667 8 20 —-13 
3 6 0.50 04 2 30 0.800 24 60 +27 
مشال‎ 


يبين اللجدول )”-1١(‏ الحسابات الأساسية LEY‏ )في المجتمع 
الاصطناعي المبين في الجدول .)١-١١(‏ وقد أخذت على lal‏ 0.2 » 0.4 و m=2‏ . 
ومن العلاقة )11.5( نجد التباين كما يى : 


y MUM, — m,)S,7‏ = مساهمة «ماضمن الوحدات» 


zım; 





/M,? = 0.213 


Y) /M,?=3.583‏ )ب =p‏ مساهمة «مابين الوحدات» 


وتكشف المقارنة مع )۲-١١( Jy di‏ أن للطريقة ۷ Wis‏ أقل من تباين 
الطريقة غير المنحازة GM‏ نختار فيها الوحدات الأولية باحتمالات متساوية» ولكن 
الطريقة 1۷ هى بلا ريب ختلفة عن الطريقة 1 أو الطريقة 1 . وتدفع الطريقة 
GIV‏ هذا ÉS Jul‏ مرتفعًا ide‏ لقاء الحصول على تقدير غير منحاز. dks‏ فمن 
الطبيعى أن ندرس ما إذا كان يمكن لمتوسط العيّنة |S)‏ في الطريقة 1) OF‏ يكون أفضل 
من التقدير Sell‏ في الطريقة 1۷ . 


V‏ وحدات محتارة YL‏ متناسية مع تقدير ا حجم 
متوسط العيئة = رر = يل = تقدير 
والتقدير منحاز باعتبار أنه على سبيل JAI‏ 
E(y;)=>% zY, = ¥,‏ 

وإذا كانت 2 تقديرات جيدة. فإن,۴ تكون قريبة من المتوسط الصحيح =١ MÝ/M,‏ 
والانحياز صغير. 

LAS ld), 

ïv- Y=(9,- حورلا ) + رلا‎ ¥.)+(¥.- Ý 

فالمركبات الثلاث لمتوسط مربعات الخطأ كما يلى : 


z N z,(M,— mj) S2 a “y.-¥.) f= 2 11.6) 
MSE(y)= L M, m, + 2 2(¥i— Y) +(¥,-YP ( 


حيث ترمز MSE‏ لمتوسط » ole‏ الخطأ . 
Jit.‏ 

إذا اختيرت قيم ,2 و ,”كا في الجدول (K-11)‏ فيمكن للقارىء التحقى من 
أن مركبات تباین ,تر هي كما تظهر في الجدول (ENN)‏ 


المعاينة الحزئية بوحدات غير متساوية الحجم tvi‏ 


جدول )£211( المساهمات في متوسط مربعات الخطأ عند تطبيق الطريقة ۷ 





الكل انحياز بين ضمن 
pan‏ الوحدات الوحدات 
2.035 0.062 1.800 0.173 





وتتفوق هذه الطريقة على جميع الطرق باستثناء الطريقة 111 (احتمالات متناسبة 
مع الحجم) وهي تقريبًا في جودة الطريقة 111 نفسها. 


)٤-١١(‏ تلخيص للطرق في حالة 1-ه 
ويلخص الجدول )0-١١(‏ الطرق الخمس لتقدير المتوسط لكل عنصر 
Ý‏ ومتوسطات خطئها التربيعي الواردة في المثال العددي أعلاه . 
ولتقدير مجموع المجتمع MÝ‏ ر . تضرب التقديرات السابقة ب My‏ 
ومتوسطات خطئها التربيعي في الجدول )0-١١(‏ ب144 = ”4 وإنجازاتها epee‏ 
جدول )0211( طرق المعاينة على مرحلتين (n=1)‏ 
ااا 


MSE:‏ واقع تقدير احتمالاات الطريقة 

فى المثال الانحياز Y‏ اختيار الوحدات : 
la: 41‏ منحاز Ji‏ متساوية 1 
Ib: 2.579‏ 

6.048 غير منحاز i‏ متساوية 1 

M; 
III 7 غير منحاز 2 الحجم‎ 2.002 
a M; Ji . 5 ْ 
IV z » غير منحاز د تقدير الحجم‎ 3.796 
evo 
v zi تقدير الحجم‎ y, منحاز‎ 2.035 





)\ ١-ه)‏ طرف المعاينة في حالة n>1‏ 
في حالة1<”نجد of‏ طرق المعاينة الرئيسة تعميهات طبيعية للطرق 
السابقة 1 إلى 1۷ وللطرق التى نوقشت في الفصل 14 في حالة معاينة وحيدة المرحلة مع 


try‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


وحدات عنقودية ذات حجوم غير متساوية لكل وحدة جزئية» والمتوسطات أو النسب 


التى ها بنية التقديرات النسبة . 

وق الجذيد عن التطبيقات لا نعلم الكمية e Mo‏ أي العدد الكلي للرحدات 
الحزئية ف المجتمع ¢ ولكننا نعلم M,‏ فقط في الوحدات الأولية التي سحبت في العينة 
باعتبار أنه يمكن تعداد هذه الكميات M,‏ من خلال قوائم جاهزة. وما جدد ذكره إذن 
أن الطريقتين 11 و 1۷ وتعميمها إلى حالة 1 <« لا تتطلبان معرفة م4 من أجل.تقدير 
مجموع المجتمع . ولا تحتاج الطريقة I‏ وتعميمها إلى معرفة 14 من أجل تقدير التوسما 
لكل وحدة جزئية. أما الطريقة 11 » احتالات متناسبة مع الحجم» فتتطلب 


. Mo معرفة‎ 


وتدعى التقديرات ذاتية الترجيح » عندما تكون ببساطة من مضاعفات الملجموع 
فوق جميع الوحدات الجزئية في العينة . وبالنظر إلى السهولة التطبيقية للتقديرات ذاتية 
الترجيح في مسوح إحصائية تتم على نطاق واسع › فسنذكر الشرط الذي يصبح معه كل 
تقدير تقديرًا ذاتي الترجيح . والشرط في حالة تقديرات غير منحازة هوء گا ius pe‏ أن 
تتوافر فرص سحب أو اختيار متساوية لكل وحدة من وحدات المرحلة الثانية لي 
المجتمع ‏ أو بصورة أعم لكل وحدة من وحدات المرحلة النهائية في المعاينة . 


)1-11( نتيجتان مفيدتان 

هناك نتيجتان مفيدتان عند old]‏ تباينات وتقديرات العيّنة. وهما تبيّنان كيفية 
تعميم نتائج المعاينة وحيدة المرحلة إلى معاينة بمرحلتين أو بصورة أعم إلى معاينة 
متعددة المراحل. وأول من برهنها كان Durbin‏ )1953( لمقدرات هي مجاميع مقدرات 
تتعلق بالوحدات الأولية في العينة» وقد عمّمها Des Raj‏ )1966( إلى دوال خطية في 
مقدرات الوحدات الأولية » كما عممها b) Rao‏ 1975) إلى حالات أكثر Mas‏ وسنتبع 
الطريقة التي استخدمها Des Raj‏ . 

وجري اختيار الوحدات الأولية بدون إعادة» باحت الات متساوية أو غيد 
متساوية. Gy‏ الوحدة الأولية ¡ » ليكن Ý,‏ مقدّرًا غير منحاز لمجموع الوحدة 


المعاينة الجزئية بوحدات غير متساوية الحجم tT‏ 
المختلفة . لناخذ مقدرا غير منحاز لمجموع المجتمع Y‏ من الشكل» 


i=1 
وقد تعتمد على وحدات أولية أخرى موجودة‎ -S معروفة في كل عينة‎ Wi حيث الترجيحة‎ 
. : تعتمد أيضا على الوحدة‎ |S في العينة‎ 
الفقرة (۹-۲) فنعتر يس متشيراعشوائيًا‎ E وسنتبنى الحيلة الملستخدمة‎ 
. يعطى‎ lias . يساوي س إذا ظهرت الوحدة :في العينة ويساوي الصفر فيا عدا ذلك‎ 


f= 5 wu f, (11.8) 
ini 
OV, 
0 N 
E) = ExE(2)=E,( È we'¥) =Y (11.9) 


إذا وفقط إذا كان لكل 1=( )غ لكل i‏ 


)١-١١( نظرية‎ 
V( = WS wa 0 = WE wY.) + È Elwa oa (11.10) 


من العلاقة )10.2( نجد. 
V(¥) = Vı[E2( 2([ +E LVA)‏ 


= V È wey) + E| È wa? vaP] (11.11) 


lev‏ أن تغاير المرحلةالثانية بين ,۶ و ر (زعو:) هو الصفرء باعتبار أن المعاينة الحزئية 
مستقلة e aag‏ 


v ¥) 0 دي‎ iis Yi) ig È [Ewo] (11. 12) 


iw‏ المعاينة الإحصائية 
re‏ 


وهو المطلوب . 25000 l‏ 
والحد الأول فى (11.12) هو تباين المقدر الموافق عندما نحصي بالكامل كل وحدة 
أولية في العيّنة» ونحصل عليه من نتائج المعاينة على مرحلة واحدة . 


i في حالة معاينة على مرحلتين‎ Horvitz-Thompson jal bid أجل المقذر‎ a 
والترجيحة هي #/1=' س إذا كانت الوحدة ¡ في العينة وصفر‎ = < /m نجد.‎ 
سحب‎ deln, حيث‎ Elw mmlm  نإف فيا عدا ذلك . وبالتالي‎ 
جزثية من‎ Boy, عن ذلك» إذا سحبناء بمعاينة عشوائية بسيطة‎ Shady . : الوحدة‎ 
فعندئذ»‎ » i رلك خا سسب الوحدة‎ «M, 


(11.13) 2 = ر )را = o;‏ 


وبالتاليي. واستنادا إلى النظرية )1-1( مستخدمين العلاقة (94.42) الخاصة بالتباين 
المقابل AIV Farr)‏ حالة معاينة وحيدة المرحلةء تنجد 


a NN ١ Yy N M,(M, - m,)S2i7 
V Prr) = EL (ir; (E), Sa 
i= 1j <i A 


Tj i=) miT 


(11.14) 


نظرية (Y-\\)‏ 
لنفرض أن لدينا تقديرًا غير منحاز رع ل on?‏ وهو تباين المرحلة الثانية 
n N 5 + 2” oes ta‏ 
ل وير عينة غير مشحاز VAL we’ Yi)‏ = (ملا,م VE‏ من معاينة المرحلة الأول . 
فسيكون هذا الأخير صيغة تربيعية من النوع . 
ZY (11.15)‏ :21+ لام (kw) =E‏ 
i ij>i‏ 


وعندئل يكون. 


(È we) = (£ a? +21 £ by Pi) +b WE 2i )11.16( 
i i j>i 


المعاينة الجزئية بوحدات غير متساوية الحجم tro‏ 
تقدير Le‏ غير منحاز ل wah)‏ ۷)2وهكذاتكون قاعدة وضع مقدّر العيّنة ل VUE wei)‏ 
کا يلي : 5 ins pie‏ غير منحاز ل wY)‏ )امن معاينة المرحلة الأولىء 
ضع ,لآ بدلا من ,۲ وذلك حيثما ظهرت لا ثم أضف إلى هذا ا لحد È (wô)‏ حيث 
۴ = وس ل وریت shee‏ غير منحاز ل (:1/,)89 . 


راق 
N N NN 59‏ 
cov (wew) (11.17)‏ رطا US wY) =F VE Ve) +2E È‏ 
i i i j>i‏ 
0 المح „rl‏ | لعشوائي Gig! e‏ حيث يه = ai,’‏ إذا كانت الوحدة ضمن 
|| 4 4 0=' ئ »افيا عدا WS‏ وبصورة ة مشابمهة. لیکن bijs > bijs‏ | إذا كانت 


الوحدتان Cres gi‏ العينة و0 = kè biis‏ عدا ذلك . ومن (11.5) ف حالة معاينة وحيدة 
المرحلة نجد» 


N ; N 2 N N 
(Ê wa’¥,) =È ag ¥2425 F b Y,Y, (11.18) 
i i :در‎ 


افا وتا لهذا Of‏ بكرن غر متحاز OB‏ عقارنة )11.18( و )11.17( تين Of‏ 
Elan’)‏ جب أن يكون مساويًا ل Vwa)‏ والآن نجد من أجل مقدر التباين )11.16( » 


N 5 N 
EES a FT FAL Llu [+ E> Wis ên”) 
i i j> 


N pei N N N 
=E,(5 ais Y; +22 2 biz YY) +> [V(wa') + E? (wa loa? (11.19) 
i i j>i i 


وقد استخدمنا في )11.19( النتيجتين» ")لا = E,(wi')=1 =E (wi') Oly Elan’)‏ 
مهما تكن قيمة : . carey‏ بالاستناد إلى (11.12) يكون 


E| oÈ w)] = us 52 +È E, (wao? = ui wÝ.) (11.20) 


وهو المطلوب . 
لنعتبر الآن بعض المقدّرات المحددة لمجموع المجتمع 7 . ففي المسوح 
الإحصائية dull‏ أصبح اختيار الوحدات الأولية باحتمالات غير متساوية الطريقة 


ش تقنية المعاينة الاحصائية 
الاكشر شيوغا. وتعاج a‏ فقرة ١۳_١١‏ المقدّر النسبة في معاينة 
j =‏ الطرق» وتقدم الفقرة ( 
بدون إعادة) مثل هذه va Crawl‏ تيش الطلوق اللوافقة عندما ين 
h‏ *. والفقرات الأخرى -١1(9 (VAN)‏ ( بعتي 
of e l‏ 4 لا متساوية . 
احتيار الوحدات الأولية باحت)الات 
)۷-۱١(‏ وحدات اختيرت 
باحتمالات متساوية ‏ مقدّر غير منحاز 0 l‏ 
مالم نذكر غير ذلك» نفترض أن اختيار وحدات العينة الحزئية ال ,من 
Sd‏ ول رى وق Ra tes‏ بطق Ail‏ غير الخال تسوج الج 
هوه 
١ )11.21(‏ 
ولتطبيق النظرية )1-11( نلاحظ cof‏ 
WS‏ 


N n N n 
oe a ee Yo (ay ے‎ 
Wis ’ E(w;,') N 1; E(w; در‎ 


وبالتالي نجد من النظرية )١-١١(‏ والنتائج التي تسبقها COV‏ 
L (Y-Y) | NN M(1~foi)S27‏ 


3 


a IN? 
VY =z )1 fi) Weil. 5 


(11.22) 


حيث ghall gema sfz = mi M,‏ الترجيح ]13 كان US,‏ (يساوي (Sf,‏ ولدينا 

(bs 

= DZ (11.23) 

والكمية nN‏ هي بالطبع. احتهال سحب أي وحدة من وحدات المرحلة الثانية . 
ومن أجل تقدير عيئة غير منحاز للتباين. تعطي النظرية (١١-؟)»‏ بالاستفادة 

من )11.6( » 


J 


ie‏ ترمز لاحتمالات متناسبة مع مقدار يمكن اعتباره We‏ للحجم . ويُقابلها بالإنكليزية 


المترجم 


المعاينة الجزئية بوحدات غير متساوية الحجم يضف 


~Ma 


كلو - توه qf) EC Yo Na‏ 
v(Ŷ,)= NUN Wi a a wA‏ 
(A-\\)‏ وحدات اخترت 
باحتمالات متساوية : تقدير نسبة إلى الحجم 
هذا المقدّر لمجموع المجتمع Y‏ هي 


r Ý My; 7 
fr =M -M Pe (11.25) 


È M; EM 
وهو المقدّر النسبة التقليدي, باعتبار أن كلا من البسط والمقام يتغير من عيّنة إلى‎ 
ويستخدم بصورة رئيسة لتقدير المتوسطات على أساس الوحدة ا حزئية › وهي‎ is 
. 0-1 ويمثل تعمي) للطريقة 1 مع‎ » M, متوسطات لا نحتاج فيها لمعرفة‎ 
التربيعي بصورة تقريبية  تكلب‎ atlas ولإيجاد متوسط‎ 
r 
fk- Y= MEM P yN ر‎ - ۶( (11.26) 
IM, 

حيث Y= Y/My‏ 
les‏ أن EMS,‏ (۸/۸) = ,۶ فيمكن Spat!‏ على MSE(¥a)‏ التقريبي من 
العلاقة )11.22( الخاصة ب (.۷)۴وذلك بوضع MG)‏ بدلا (Myce‏ 

أو بصورة «el‏ وضع )¥ ¬ رر( بدلا من OV yyy‏ (11.22) تكون. 





2 N A 
vŶ,)= Xa -fÈ 4 فت‎ NS M;(1 — fri) S27? 
7 n 


m;i 
على الشکل (۴ - ,8)۴ بينها نضع صفرا‎ Y= MY, وعند التعويض., تصبح‎ 
بدون‎ Su =2) - 107/04: -D Aa «SUS وا ا إلى‎ =F y/N بدلا من‎ 
بدلا من ر . وهذا يعطي النتيجة»‎ (yy— Y) نَغيير عند وضع‎ 


2 N 5 
MSE( FÊ) ~> (1 fp ED Nf MLDS a12) 
=ĵ 8 m, 


تقنة امعاينة الإحصائية 


¢ د‎ - s 2 
م زا امقر ذاق الترجيح‎ 
m; -o يصبح هذا‎ È, حالة‎ js, 
fama ابت‎ =p ath Ni 
i M M, 
3 oJ وفي‎ 


وذلك بوضع ee Lm = NAM/M,‏ 
MSE( Fx) > (ı EE By + (Lf) j (M‏ 
(N 2 (sa (11.28(‏ 
ويمكن ملاحظة الشبه بالعلاقة الموافقة عندما تكون الوحدات الأولية ذات 
متساوية . ومن (14 .10( فقرة )+ (Y-i‏ وباعتبار Ya Mo¥‏ تنجد بعد pall‏ ب Ma¬‏ 


Ver) ED (Fi 2# ف‎ + MEO) f (2) 


n (N— a i (11.29) 


والفرق هو أنه في )11.28( تكون مساهمات الوحدات الأولية في متوسط الخطأ 
التربيعي مساهمات مرجحة. وتتلقى الوحدات الأكبر ترجيحة أكبر. 

وبالاستناد إلى النظرية (١١-؟)‏ نعطي هنا تقدير عينة تقر يبي ل MSE(¥r)‏ 
المذكور في )11.27( وهو 


5 2 12), - Îr)? | Na MÈU -fasai 
ريون‎ a-p بلعث كل‎ 0 


Êk =È M/M = Yp/Mo “=‏ 
aia THRE‏ 
وعند ستخدام هذا Jall‏ ر لتقدير متوسط المجتمع لكل وحدة جرثيه 4 جد 


(By as غير‎ My د 46/(م)ه >(م2)ن وعندما یکون‎ fa =} PIM, 
عند حساب‎ = N) M,/۸( نعوض م4 ب‎ 


v(Ŷr) 
| 
الوحدات الأولية باحتالات متساوية فإن تقديرًا بديلاً لمتوسط‎ al 9 i 
00 ع كل وحدة جزثية (تعميم آخر للطريقة 1) هى‎ | 


(تر+.. + يتوج ت 1 
n‏ 





HLA‏ الجزئية بوحدات غير متساوية الحجم ار 


وهذا التقدير ذاتي الترجيح إذا كان LU,‏ > كما في المثال التالي . وعندما Y‏ يوجد ارتباط 
بين :71 و۲ يمكن أن يكون هذا التقدير مرضيًاء إلا إنه عرضة 4 للانحياز الذى لا ينعدم 
حتى في حالة ۸ كبير. ٠‏ 


مثال 


اختيرت 20 صفحة عشوانا من مجلد Jp‏ العلم الأمريكيين» . . ومن كل 
صفحة اختيرت عشوائيًا سيرتان» وسجلنا عمر العالم في كل من . ويختلف العدد الكلي 
للسير في الصفحة الواحدة من حوالي 14 إلى 21 . قدّر متوسط العمر وانحرافه المعياري 
من البيان المعطى في الجدول (AR ١١(‏ مستخدما التقدير النسبة . 


جدول )1-11( أعمار أربعين Úb‏ من رجال العلم الأمريكيين (m=2,n=20)‏ 














الأعمار 
المجاميع ر 

M; Yil Yiz Yi Mii;‏ الوحدة 
577.5 77 30 47 15 1 
845.5 89 51 38 19 2 
836.0 88 45 43 19 3 
768.0 96 41 55 16 4 
832.0 104 45 59 16 5 
731.5 77 38 39 19 6 
774.0 86 43 43 18 7 
900.0 100 51 49 18 8 
720.0 80 35 45 18 9 

10 18 46 59 105 945.0 
11 20 n 64 135 1,350.0 
12 18 35 46 81 729.0 
13 19 61 54 115 1,092.5 
14 19 45 87 132 1,254.0 
15 18 31 38 69 621.0 
16 16 64 39 103 824.0 
17 16 63 47 110 880.0 
18 19 36 33 69 655.5 
19 19 61 39 100 950.0 
20 19 54 34 88 836.0 





17,121.5 1,904 359 المجموع 





té.‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


ومن العمود في أقصى اليمين نجد. 


$ 2 My _17,121.5 _ 5 
R= TM =—359 =47.7 سنة‎ 


وبا أن ۸/۸ مهملة» نجد من )11.30( بعد القسمة 5 


v(Îr )= È MÈG,- Ê)? $7 2 
nM?(n —1) 
: وقد حسبنا البسط على الشكل‎ 
5 )34,3,(2- 22 5 (M3 )M, + تيل‎ Z M? 
= 15,375,020 — )95.3844()309,747.5( + )2274.55()6481( = 571,300 


وبا أن 359/20= |S M,‏ قَدّرتَ من ihl‏ فهذا يعطي » 


(20)(571,300) _ 
o(¥a)= (19)(359)2 


s(Ye)=2.16 i 


= 4.67 


)4-11( وحدات اختيرت باحتالات 
غير متساوية مع الإعادة ‏ مقدّر غير منحاز 

اختيرت الوحدات الأولية باحتمالات متناسبة مع ,#مع الإعادة. وتتبع النتائج في 
حالة ,214/14 (احتمال متناسب مع الحجم) كحالة خاصة . 

ويفترض أن العينة الحزئية من oy,‏ جزئية من الوحدة :قد سّحبت عشوائيًا 
بدون إعادة. وإذا a‏ الوحدة : أكثر من مرة» venti‏ عند كل اختيار f‏ ن pot‏ 
العيّنة الجزئية قد استبدلت» of‏ سحبا Mute‏ مسقا ل ,”من الوحدات قد جرى 
بدون إعادة من الوحدة بكاملها . 

ويكون. 


(11.31) 
تقديرًا غير منحاز لمجموع gail‏ 

وني حالة 1= برهنا في الفقرة (WV)‏ أن Pyll lia‏ = م۸4 غير منحاز. 
ونحصل على تباينه من العلاقة (11.5) لدی ضرا ¬ «Mo?‏ 


ve 
5 
ll 

نر ~ 


ل 
n‏ 


المعاينة الجزئية بوحدات غير متساوية الحنجم tti‏ 


N MiMi — - m;) S2 


V(¥iv) = p> oe ie Y) + my (11.32) 





وهذه الطريقة في المعاينة نجد of‏ المقذر Y,,,‏ هو متوسط # من التقديرات 
المستقلة من الشكل ,$ . وبالتالي» ومن النظرية الكلاسيكية في المعاينة يكون 
a‏ غير منحاز ویکون» 


WPm) VP = È z(e- ) + g EO ps (11.33) 


Jais‏ عن AUS‏ إذا كان لدينا من التقديرات المستقلة Pave ۲/۶١‏ فيكون» 


CA E T (11.34)‏ 
بالطبع » jAi‏ عينة غير منحاز V(Yiv)J‏ 
وبالتاللي تكون العبارة البسيطة سا 

n Ŷ, 2 

7 iG- 28 
tt.) = ج‎ (11.35) 


n(n—1) 
. VC Ppor) عينة غير منحاز ل‎ jie 
في معاينة متعددة المراحل » شريطة أن يكون‎ Lal وتصح هذه النتائج‎ 
. تسحب وحدة أولية‎ [te وأن المعاينة الجزئية مستقلة‎ CY, مقدرًا غير منحاز ل‎ Y; 
نکتب»‎ conde» ولاكتشاف متى تصبح .وملا داتية الرجيح في معاينة على‎ 


Poe = LD AF yy (11.36) 
ويكون الشرط إذن.‎ 

عن _ 712 

=f )11.37(‏ ا 


M; 


1 ô ة ثانية‎ tty 
(11.37) مرحلة ثانية حددة. ومن‎ T 
أى و‎ i 
Varn لاء ف <‘ إخبار العامل الميداني‎ f ey ارة هي احتمال‎ : | KEN 
0 eo 


i = 13),‏ 
نجد ;2" afisk mi/M, = fo/‏ جرى اختيارها. 
' حلة m/ Macey)‏ الذي يأخذه من أي و 6 3 ش وعل 
عن کسر ارح .م أن وعدم وحدة أولية قد جرى اختيارها. 
.نض ٣00 Oly = 1/50=0.02 of‏ ر : 
سبيل الالء لنفرض ال er eg‏ أن 5 
فاذا كان 2=0.026 من أجل وحلة |> E J——‏ یکو 


«TS x01 =‏ 
m/M_=0.02/(60)(0.0026)‏ أو 1 من 
ومع عيّنة ذاتية الترجيح › يأخذ مقدّر التباين (11.35) الشكل الأبسطى 


(Pope) = ال سقس‎ (FY )11.38( 


حي oF J =2 yı‏ وع å Jall‏ من الوحدة:وبساطة säll N E LSI‏ 
(11.35) و (11.38) هي خاصة ilio‏ للمعاينة مع الإعادة . 
ومع هذه الطريقة توجد أساليب أخرى يمكن بوساطتها سحب عيّنات جزئية. 

فإذا اختيرت الوحدة i‏ عددًا من المرات يساوي 4. فإن أحد البدائل هو سحب عينة 
جزئية واحدة حجمها ,”ر بدون إعادة» شريطة أن يكون M>mt‏ . وقد بين 
aaas V) Looe) 0! (1954) Sukhatme‏ ف .` E i‏ 
وطريقة g ga ae -Í‏ = الطريقة بمقدار (n-1)§ MSo2/n‏ 

. رثا هي الا نسحب عينة جزئية واحدة حجمها بصرف النظر عن عدد 
امراك الي JER‏ ف ار ا de‏ ا | 
N‏ . ويتلقى التقدير من هذه الوحدة :15/2 
ترجيحه ,ا (عدد المرات التي سحبت فيها bt cues Ji‏ 

ET i‏ فبها الوحدة 1) في أي من الطريقتين. وتأثير ذلك 
E‏ ده V(Yppz‏ بمقدار» 5 v‏ ~ 2 


Mi 
2 .. 8 f. 
ومن أجل التكلفة نفسهاء نادرًا ما تكون الفر‎ 


باذ MM‏ يريجو ل ved‏ 
(11.39) 


n 
دف في الدقة بين هذه الطرق ذات بال.‎ 
, ير عير المنحاز في (11.31) إلى‎ 
Moe < 
Loe ny? 


المعاينة الجزئية بوحدات غير متساوية الحجم t4‏ 


ومن الواضح أن هذا التقدير يصبح ذاتي الترجيح عندما يكونمم = m‏ بحيث 
يصبح Pops = Maf‏ 
0 


(11.40) آذ 5 


(Foe) > ودبي‎ : Yi M, 


dole] وحدات اختيرت بدون‎ (NNN) 
الفصل ۱۹ء نحصل من‎ E أي من طرق المعاينة «بدون إعادة» المدروسة‎ d 
على العلاقات الخاصة بالتباين والتباين المقدّر في معاينة‎ (V1 1) النظريتين )1-91( و‎ 
نجدء‎ Durbin أو‎ Brewer طريقتى‎ dy على مرحلتين.‎ 
6 لإا‎ 12Miy; 
ےو ےا اواك يقر‎ 


rea (11.41) 
Ti n Zi n Zi 


مع تباين هوء 
Bm a(i- a E MO fa Soe‏ بذ - VP)‏ 
i j>i Ti Tj‏ 


i MiTi 


)11.42( 


ومن أجل المقدّر الموافق ,۴ في معاينة مع الإعادة» نجد من )11.33( مع رهم = m;‏ 


a 1N N M“(1—f,.)S.. 
Vln) = Eala Y) + fad Sar (11.43) 


ley‏ أن مساهمات «ما بين الوحدات» في التباين تبقى نفسها في )11.33( و )11.43( » فإن 
أي مكسب نسبى في الدقة من احتيار الوحدات بدون إعادة تلغيه في عينات ذات 
ig al gs‏ م اه مايخ الوحدات قي الباين» hey‏ سيل الخال وجد 
Des Raj‏ )1964( في are‏ طبقية متعددة المراحل تتضمن 44 n=‏ مقاطعة من أصل 
N=147‏ مقاطعة: of‏ متوسط النسبة ¢ ae: ViFwor)/ V Pwr)‏ بدون 
عادة و WR‏ تی الاعادة»)» فوق سبع مفردات كان 0.79 من أجل مركبة ما بين 
rat i aM ad‏ = المركبتين كان 0.92 . 








€ 
OŚ n=? 
1 8 ” و‎ 
لي‎ aime e 2 M?(1- i 
™ m ا‎ .44( 
5 الوحدات الختا‎ 2,1 ¢ ۰ ry | 
ie 00 OAJ حيث یرمز‎ VCP) تقدير عيّنة غير منحاز‎ 
ally حالة 2<م لا يقدم )4 صعوبة.‎ j Sampford ول فشا‎ , 55 l 
البديل هوء‎ RHC 
“ a Z.M,y 
Y. =y ولق‎ 
RHC 2 5 )11.45( 


إلى الوحدة المسحوبة من الزمرة. وفي 


zt‏ < = ,2فوق الزمرةم وتشير Ze‏ مولا .و 


COS ۸ حجمها‎ ike 

5 (Ène-n), 0 4 2 a M2 )1- وي‎ 
(Panc) = (FR E Al E- ع‎ a mS (11.46) 
V(Yruc) مقدّرًا غير منحاز ل‎ 


وتستدعي العلاقتان (11.44) و(11.46) حسابات منفصلة لمساهمات ما بين 
الوحدات وما ضمن الوحدات في تقدير التباين. Bs‏ المسوح الإحصائية المتسعة التي 
تتضمن العديد من الطبقات وعددا (nS‏ من المفردات , fat‏ تعقيدٌ مثل هذه العلاقات 
تقنير الهاينات عملا يناج من Sh‏ الحاسب الآلي إلى أكثر عا يمكن تكريسه له 
عمليا. Sid‏ الشكل الأبسط بكثير لعلاقة التباين )11.35( عندما سحبت الوحدات 
مع الإعادة ؛ أي العلاقة 
n 39 5 2‏ 
Pope) ap 2‏ 0 
حيث :84/2 > "لا . odas‏ النتيجة 
على كثير من الخسارة في الدقة. 


ومن بين طرق الوندون odel‏ . 
لإعادة تصميم age j‏ إعادة» يشير Platek‏ و Singh‏ )1972( , فى تخطيطهم 
ت لقوى العاملة الكندية sally‏ تضم 6= iin,‏ مضاعفات 


تجعل المعاينة مع الإعادة مغرية إذا م تكن تنطوي 





المعاينة الحزئية بوحدات غير متساوية الحجم tto‏ 

6 إلى مزايا الإبساطة وتقدير التبا 
Hartley-Rao‏ من المعاينة النمطية (فقرة .)٠١-19‏ 
وفي حالة العديد من الطبقات الصغيرة مع 2= ,م أنتج Gb (1967) Durbin‏ 
تعطي تقدير تباين بسيط عند اختيار الوحدات بدون إعادة. ويستخدم مير متطلعًا 
إلى طرق يكون فيها ;77 وضمن طبقة معينة Gap‏ إلى استخدام طرق اختيار تجعل 


)1 — )ما واحدًا أو صفرًا . وتسمح هذه الاختيارات باختزال ( ,۴ )دف )11.44( 
إما إلى abl‏ | 


ين التي يتمتع Pench:‏ وصيغة 


م 

T1 T2 
بتحسين هذه الطرق‎ (1969) Hanif Brewer أو إلى الحد الثاني في )11.44( وقد قام‎ 
Veer وتوسيعها إلى مقدّرات غير المقدّر‎ 


)١١-١١(‏ مقارنةالطرق 

في معاينة وحيدة المرحلة (فقرة (AYIA‏ قورنت المعاينة ذات الاحتماللات 
المتساوية والتقدير غير المنحاز ,۴ مع التقديرات النسبة المقابلة ومع طرق معاينة مختلفة 
باحتالات غير متساوية. وبصورة تقريبية» كانت نسبة تباين ا إلى تباين طريقة 
أخرى عوينت بدون إعادة مساوية إلى نسبة معامل اختلاف مجموع الوحدة ۲١‏ إلى 
معامل اختلاف ,2/لا . وفي| يتعلق بالمعاينة مع احتمالات غير متساوية بإعادة أو بدون 
sole]‏ كانت النسبة (مس؟)۷ /(ممس۷)۴ مساوية تقريبًا ل (N—n)/(N=1)‏ وهو الرقم 

نفسه الذي نجده في حالة الاختيار باحتمالات متساوية . 


وفي المعاينة متعددة المراحل وذات المرحلتين يكون التأثير الصافي لمساهمة ما 
صمن الوحدات في التباين هو تخفيف الفروق الناشئة عن مساهمات ما بين الوحدات . 
ومع طرق المعاينة المستخدمة عمليًاء تبقى مساهمة ماضمن الوحدات النسبية الإجمالية 
لطرق مختلفة في اتجاه التساوي. وعمليًا لا تقل مركبة ما ضمن الوحدات في الغالب 
عن مركبة ما بين الوحدات . 


ان رس جرخ الال CA ISIS‏ للتقديرات ip‏ 
يم ألا يؤدي إستتخدام خطة ذاتية الترجيح لأكثر من 
eng of‏ إل ملا يؤثر إلا في مساهمة ما ضمن 
ذاتية الترجيح OF‏ يكون :4/2 lee em‏ 
> من أجل عدد Sle]‏ متوقع مفروض 
. وتختلف هاتان المحاصتان Su‏ 


۰ = ii 
ومستخدمة على نطاق واسع . وينبعي‎ 
خسارة طفيفة في الدقة» باعتبار‎ 
الوحدات في التباين. وتتطلب الصيغة‎ 
ما يمكن‎ oly, الذي يجعل‎ m, يكون ال‎ 
M;Sz;/ z; m متناسب‎ rapes للومحدات‎ 

مالم تتغير الررى فوق مدى متسع . 


وقد لاحظنا أيضًا في المسوح الإحصائية التي تتضمن العديد من المفردات (فقرة 
۹ أن ال المستخدمة في اختيار العيّنة قد لا تشكل اختيارًا جيدًا من أجل بعض 
المفردات. هذا عندما يكون هناك القليل من الصلة بين sY;‏ < وإذا استطعنا إيجاد متغير 
عشوائي ,×بحيث تكون,#/نر ثابتة تقريباء فإن أحد الإمكانات هو أن نتحول إلى 
التقدير النسبة فقرة .)١7-١١(‏ فقد اقترح Rao‏ )1966( تقديرًا بديلاً من الشكلء 


728 -ŽE My )11.47( 


Pp. 
ile أنه إذا م توجد‎ Rao وتقترح بعض الدلالات التمهيدية التي توصل إليها‎ 
هذا إذا كانت المعاينة‎ cami ۶, فقد يكون أداء ۴ في مستوى أداء‎ 2,9 Yi بين‎ 
وإذا اختيرت الوحدات التمهيدية‎ .)١-19( وضحنا في الفقرة‎ |S باحتاللات متساوية‎ 


1 ¢ الإعادة يكون‎ p 
Ý N? S (My, = Yo)" (11.48) 
v(Ypoz) = Tad 3 (M;i = Yppz) 


تقدير عينة غير منحاز Ý s > VÝ)‏ = 

VO a e‏ حيث اللي = ر . ولا تتضمن هذه العبارة 
يا یاز ee re a‏ ایی gia‏ زر paat‏ 

صغيرة إذا لم تكن هناك the‏ بين لآ و , j‏ : 


المعاينة الجزئية بوحدات غير متساوية الحجم tty‏ 


(AYAN)‏ النسبة إلى متغير آخر 
في معاينة على مرحلتين تكون الكمية alt‏ تقديرها. على الغالب» نسبة 
Y/x‏ ويحدث هذا لسببين محتلفين . [Sp‏ ذكرنا ساق > إذا كانت دهي قيمة Sy‏ تعداد 
Jiasi‏ حديث» فقد تكون النسبة ×/ر مستقرة نسبيًا. وقد يكون تقدير لمتوسط أو 
مجموع dy‏ المجتمع . > قائم على هذه النسبة» أكثر دقة من التقديرات التي استعرضناها 
حتى الآن في هذا الفصل . 
ونواجه Laf‏ التقديرات النسبة من هذا النوع» عند تقدير نسب أو متوسطات 
فوق أجزاء من المجتمع . وفي مسح يتم في مدينة ويعتبر ESL‏ كوحدة أولية نجد كمثال 
على نسبة من هذا النوع › 
عدد الذكور المستخدمين ممن تزيد أعمارهم على 16 سنة 
العدد الكلي للذكور الذين تزيد أعمارهم على 16 سنة 
وإذا كان1 = رر GV‏ مستخدم ذكر فوق ال 16 Lle‏ و0- رنرفيهما عدا 
ذلك 15 = Vx,‏ ذكر فوق ال 14 عامًا و0- ب فيها عدا AUS‏ فتكون نسبة 
الجتمع ×۲7 . وكأمثلة أخرى على هذا النوع من المسوح نذكر متوسط دخل الأسر 
المشتركة في ile‏ معينة أو متوسط مقدار العملة الموجودة في الجيب لكل طفل مراهق . 


ومع أي من الطرق السابقة لاختيار الوحدات (باحتالات متساوية أو غير 
متساوية » بإعادة أو بدون إعادة) » نحصل بسهولة على العلاقة التقريبية المعتادة لمتوسط 
مربعات خطأ أو تباين Pr‏ و R‏ من العلاقة الخاصة VP)‏ بقاء الطريقة نفسها في 
اختيار العيّنة» وذلك وفقا للأسلوب إياه الذي استخدمناه بصورة متكررة . 

وللحصول على VÝR)‏ نضع ر × - رر = di,‏ بدلا من yy‏ في عبارة 
WLIW)‏ بطريقة المعاينة المستخدمة . ومن أجل VR)‏ نقسم Lal‏ على 2× . 


من yy‏ عبارة v(Y)‏ . وفي حالة v2(R)‏ نقسم على x‏ 


وينتج هذا من الطريقة المستخدمة في النظرية Y)‏ -8). ذلك لأنء 


2055310111111 نن سد‎ cnet 





تقنية المعاينة الإحصائية 


££A 
a Y 
Yr-Y= ج‎ =X 0 0 5 
R Xz = -؟(>‎ RX) = (F- RX) = (11.49) 
معاينة يكون فيها ۲ وكا غير‎ the في أي‎ E(D)=00F ږه . وبها‎ =yy—Rxy حيث‎ 


منحازين» نحصل على :رمو )ع بأخذ BW‏ الخاصة ب VCP)‏ هذه الخطة, 
ونعوض فيها كل رلاب yy - Rx,‏ = ررك 

وعلى سبيل JU‏ لنأخذ LY,‏ 
متساوية. فمن العلاقة (11.22) في الفقرة )۷-١١(‏ نجد. 


n N ,- - 
v= (= fy, NE MUAS (11.50) 


Mi 


Verb في معاينة‎ Ý, = (N/n) È My, =(N/n) 


(es يز = ۾‎ / Ñ, مع معاينة باحتماللات متساوية و‎ SUL, 


2 N 
VPA) = -pRO , NE MPL fa Sie 


N-1 5 i oa (11.51) 


> 


حي » 


1 S 95 3 
Siu= M-1 x [(yy — Rx;)— (Y; - RX) 


والشروط التي يختزل Pe et‏ إلى aol‏ مضاعفات نسبة مجاميع oli!‏ 
*۶۶/« 2 هي دائ الشروط نفسهاالتي تجعل المقدّر ¥ المقابل ذاتي الترجيح ؛ وفي هذه 
الحالة يكون ثابت = l „fu =m; /M,‏ 

وفي تقدير التباين بعطي وضع Ray‏ رر = “رك بدلا من yy‏ فى العلاقة 


v(¥,) الخاصة‎ (11.24) 
7 5 ¥ n M2(1 — fy. )82.5. 

py = Uf ERA NGM (1 E i 

n ل‎ 


وبصورة ó cable‏ حالة اختيار castle! E ppz‏ وجدنا من أجل » 


r | i eee 
Yppz =- Mĵ/z 


col 
N M;(1 - fua) Sz 


5 Le ا‎ y 15 Mi U Jada 11. 
V Pigs) = È Y +2 zimi ( 53) 


المعاينة الحزئية بوحدات غير متساوية الحجم tts‏ 


روذلك من (11.33) في الفقرة .)4-١١‏ 
وبالتالي نجد من أجل ٭/۴× = Pr‏ في معاينة مع الإعادة, 


16 M/(1 = fS 


ne be 1 
VR) mL YRO HEE (11.54) 


ومن )11.35( نجد تقدير العينة التالي Fr)‏ )هوهو تقدير منحاز SLUG‏ 
a EE‏ 1 


r DZ T= u‏ - (ملا)ه 


2 )11.55( 


وی طريقة E Brewer‏ المعاينة بدون إعادة يكون Ýa = > Myi/m— 728 = XYp/Xp‏ 
وى Je‏ 8-2 < تعطي العللاقات )11.42( و )11.44( » الخاصة بالتقدير النسبة : 


DJ)", $ ناته‎ ~falSi 


N D; 
VP aa) => > (mm, -m (2-2 35 en (11.56) 
i j>i 0 عد‎ “i 


J 


حيث Y,- RX,‏ = ,2 |والوحدتان : و زاللتان تم اختيارهماء 


a 5, D ? 2 M? 1- )s2-, 
v( Yep) = (mmm | - (74-21) +) Mi 1-15 


mj i=l miT; 


(11.57) 


)١1-1١(‏ اختيار كسور المعايئة 
وكسور المعاينة الجزئية - احتمالاات متساوية 
نوقشت UL‏ أولاً من أجل تقدير النسبة إلى الحجم. وذلك عند اختيار 
الوحدات باحتالاات متساوية . ونفترض أن كسر المعاينة Cee coal fr=m/M,‏ 
يكون التقدير متوسط العينة لكل وحدة جزئية . 
وتتضمن أبسط دالة تكلفة BW‏ حدود: 
=e,‏ التكلفة المثبتة لكل وحدة أولية. 
=e,‏ التكلفة لكل وحدة جزئية › 
- تكلفة وضع قائمة لكل وحدة جزئية من وحدة محتارة . 
وقد اعتيرنا الحد الثالث OY‏ المعاين يجب أن يضع عادة قائمة بالعناصر الموجودة 
في كل وحدة cpl‏ ويتحقق من عددهاء كي يسحب عينة جزئية . وبالتالي. 





inä 58 í‏ المعاينة الاحصائية 


cun + c3 È m, + cı È M, = التكلفة‎ 

وهذه العلاقة غير قابلة للاستخدام کا هي باعتبار أن التكلفة تعتمد على المجموعة 
الخاصة من الوحدات التي اختيرت . وبدلاً من ذلك لناخذ متوسط التكلفة فوق 
"من الوحدات» وهو يساوي › 
E(C)=cyn+conm + cınM = (c, +¢,M)n+c.nm = cyn+conm (11.58)‏ 
حيث يتضمن OVC,‏ متوسط تكلفة وضع قائمة لوحدة واحدة. 

ونحدد ”و faM‏ = يور بحيث نجعل Vip)‏ أصغر ما يمكن من أجل تكلفة معطاة 
أوالعكس . ومن (11.28) في الفقرة 6(A-‘\)‏ نجد بعد القسمة على Mo = (MN)?‏ 


1-fı ا‎ D1 fat 
M?(N-1) ¬ rao 





MSE(¥) = 


, MAF -Ý 
0ه‎ M?(N-1) 


في الفقرة wes rr ٠(‏ $7 مي سور E‏ 
كتابة» 


N M, 
S2 =) Moot 


وهو متوسط مرح لباينات ما ضمن ال 
)"-١١(‏ إذا كانت جميع المقادير M,‏ متساوية . 
yl oid Ladys‏ وباعتبار «f2 = M/M‏ نجد» 


تء ويخترل إلى S?‏ المذكور في الفقرة 


S2 sz (11.59)‏ 
s‏ رو +( MSE(#) = (S‏ 
| 
وبتطبيق متراجحة كوشي - شوارتز كالمعتاد على )58 .11( و )59 .11( dow‏ ¢ 
a (11.60)‏ $ 


Mop = BEE 


المعاينة الجزئية بوحدات غير متساوية الحجم toj‏ 


ويمكننا هنا تطبيق الطرق المعطاة في الفقرة )+ (AN‏ للاستفادة من معلوماتنا حول 
النسبتينيى/رىو.ء/,© كمرشد لاختيار «Mop‏ ويمكن تناول التقدير غير المنحاز عند 
يعيب الوحدات باحتالات متساوية بطريقة WL‏ 

MLM odd الققرة الثالية تخليلا أكثر شمرلا‎ elas, 


)£11 1( احتالات الاختيار المثلى 
ومعدّلات المعايئة والمعاينة الحزئية 
sus‏ تحليل مهم سابق ل Hansen‏ و Hurwitz‏ (1949) في الوقت نفسه قيم Jiz‏ 
كدوال في ال ,1 والكسور المثلى للمعاينة والمعاينة الجزئية . ويكون اختيار الوحدات مع 
الإعادة. وقد es‏ التحليل من أجل Yr‏ في الصيغة ذاتية الترجيح » بحيث إن 
mi = foMi/ nz, = foM,/ r‏ . 
وكا في الفقرة )١١-١١(‏ تكون دالة التكلفةء 


C= يه + اميه‎ Lm; +c} M, 


ومع أن ال ,04 معروفة فالدالة تتضمن تكلفة وضع قائمة بوحدات (al‏ باعتبار أننا 
قد نحتاجها لتزويدنا بإطار للمعاينة الجزئية . ومتوسط التكلفة لمعاينة من الوحدات 
هو؛ N‏ 

E(C) = cun + CofoMo + cı L 7M, (11.61) 


وبالاستناد إلى المعادلة )11.54( في الفقرة )١7-1١١(‏ نجد. 


v= EL Rx) = [ر يو‎ a 


iMi 
am = nz وبملاحظة أن‎ . (Yi -RX;,) =MD, فيمكن كتابة‎ 6 d = رل‎ - Rx وبا أن‎ 
وض ال حدين الأول والثالث في )11.62( نجد»‎ ,/ 2, = 1/fo 


v= V Pa) - 2] (هفة- مور ) كب‎ Ms] (11.63) 


ra 


toy‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


والمسألة ھی اختيار Sif, on‏ ۸۶=×بحیٹ نجعل ۷ أصغر ما يمكن. ale‏ 
لمتوسط تكلفة مثبّت وإلى القيود. 5 
Z2=1, hd‏ 


وبأخذ ۸ ویم كمضروبي لاغرانج وحساب القيمة الصغرى ل 


v+aleun +eafoMo+ cı mM,-E(0)]+u(n-5m) )11.64( 


نجد بعد الاشتقاق., 


n: Ac, +m =0; لم‎ =—Ac, (11.65) 
Mi 5 5 1 

T: i 122 ax) ڪا فو ڪڪ‎ 1.66 
ar +Ac.M, - مر‎ =0 )11.66( 


وتقود العلاقتان (11.65) و (11.66) إلى : 

Zi = Toc (52-52) e. + cM)? )11.67( 

وبا أن القيم الفردية ل (Di Stasi)‏ سوف لا تكون By re‏ فسندرس كيف يمكن أن 
تعتمد القيمة المتوسطة على حجم الوحدة M,‏ . مستخدمين المناقشة التقريبية التالية. 
لنفرض أن مجتمعا ما قد WS‏ إلى وحدات حجمها 04. وبه| أن 0 -(8)15 فتعطي 
العلاقة )9.10( من الفصل التاسع 


2 
E(B?) = VÕ) = ŽU +M- 1pm] 


حيث ”ړک تباین الجسم للمقادير Pm 3 dy‏ الارتباط صمن الوحدة لوحدات 
M gor‏ . ولدينا أيضا من (9.15) » 


E(S* azi (=5 )1 - pm) 


وبالتالي. 
m2 Sari Si -1 — 1- = S2‏ 
كمدم > [(يرم -1) = E(D, 0 SE [1 +(M = Yom‏ 
ومن )11.67( يعطي هذا كتقريب. 
M Jon (11.68(‏ 





zx 


Cu +c¢,M,‏ له 





المعاينة الحزئية بوحدات غير متساوية الحجم tor‏ 


UL dy‏ م موجب» يمكن أن نتوقع تناقص :یرم مع تزايد ,84 » باعتبار أن 
الوحدات الحزئية البعيدة عن بعضها أقل خضوعًا للتأثيرات المشتر cå‏ إلا أن ails‏ 
حج/'يمكن أن يكون طفيفًا . واللاستنتاجات من )11.68( هي كا يلي . 
i‏ _ إذا كانت تكلفة وضع قائمة GM,‏ غير مهمة, gh 2,684, Op‏ اختيارامح) 
هو الأفضل شريطة أن يكون تغير رول فوق مدى الحجوم في المجتمع تغيرا بسيطا. أما إذا 
كان رو يتناقص بصورة ملحوظة فالاحتالات ا مثل تقع بين ,2,004 د z€ VM,‏ 


۲ _ إذا كانت تكلفة وضع قائمة هي المسيطرة فينبغي أن يقع رج بين VM,‏ وعدد ثابت 
one‏ متساوية) . 
_ إذا كانت التكاليف المثبتة وتكاليف وضع القوائم من المرتبة نفسها في الكير» فقد 
ae eae‏ ا 
واشتقاق )11.64( بالنسبة لكسر GLU‏ الإجمالي م/ريعطي » 


w 2 
دعر‎ MS az: 


)11.69( ولع 0 


ونعثر على قيمة بدلالة المقادير 7 المعروفة 6 بجمع (11.66) فوق جميع الوحدات . 
وتقود هذه الخطوة إلى النتيجة. 


(11.70) 3 ان 
i i‏ 
araea)‏ 


وستبين المقارنة مع )11.60( أن ل ورالبنية نفسها كا في المعاينة باحتمالات 
متساوية c‏ متذكرين أن C=C toM, fo = NMop/ Mo‏ 5 )11.60( : 
ونجد القيمة fill‏ ل « من معادلة التكلفة المتوسطة (11.61) . 


)10-11( معاينة طبقية ‏ مقدّرات غير منحازة 
لا pli,‏ التعميم | إلى المعاينة الطبقية أية صعوبة في حالة الطرق غير المنحازة ( s Ý,‏ 
Yo‏ مور الخ). ويرمز الدليل WA‏ الطبقة . 


تقنية المعاينة الإحصائية 


tot 
» حيث‎ ‘f =F Y, وتقدير مجموع المجتمع هو‎ 
5 L 
V = 0 
(Yu) 2 VÊ, v( Fu) =F of %) (11.71) 


التباينات من العلاقات المعطاة و l‏ 
التقديرات معها ذاتية الترجيح . 
CCN hy‏ نجدء 


ويمكن الحصول على هذه 

ويمكننا ملاحظة الشروط التي تصبح 
ففي حالة Pope‏ (فقرة (AVY‏ أو م۶ (فقرة 
h i MhiZhi‏ 


5 1 

(11.72) >= 
حيث ررر المجموع فوق الوحدات الجزئية ال رم المأخوذة من الوحدة i‏ في الطبقة 
# . ويمكن رؤية أن هذه التقديرات ذاتية الترجيح ضمن الطيقات» إذا كان اال 
اختيار أي وحدة جزئية :4 / ”سرع = ,رم في الطبقة ۸ ثابتا ضمن الطبقة. وفي 


È Yni (11.73) 


وهو ذاتي الترجيح GEE‏ إذا بقي fg‏ نفسه في جميع o Dahl‏ كا قد نتوقع بالبداهة . 

وإذا كانت الوحدات بالحجم نفسه ضمن طبقة معطاة «(Mpi = Mpi)‏ فقد 
برهن (فقرة )٠١-٠١‏ أن محاضة العيّنة التي تقود إلى تقدير ذاتي الترجيح ÚG‏ تكون قريبة 
من الوضع الأمثل وذلك شريطة أن يكون ,روء//ردى ÉE‏ تقريبًا. وعندما تتغير 
M,‏ ضمن الطبقات. تكون النتيجة المقابلة لمقدّرات مثل Pope‏ و و كما يلي: 
لنفرض أن دالة التكلفة خطية كما في الفقرتين Oly OVEN Ny (ATEN)‏ المقدّر Gib‏ 
الترجيح ضمن الطبقات (أي أن :1 /ء ع« - وم ). فيمكن البرهان عندئذ على 
أن fo,‏ الموافق لتكلفة متوقعة معطاة. هو من الشكل. 


1 
fon ®© V (Mpi/Mon)S 2ni (11.74) 


حيث Mor ==M,;‏ وهكذا op‏ اختيار fo U slime for‏ والذی he‏ هذه التقديرات 
ذاتية الترجيح UE‏ سيكون. وإلى LL‏ الذي يتعلق BML‏ قريبًا من الوضع SAY‏ 





المعاينة الجزئية بوحدات غير متساوية الحجم too‏ 


وذلك مالم تكن المقادير رركا أو المقادير,دء متغيرة بصورة واسعة من طبقة إلى طبقة . 
وهذا صحيح بصورة s‏ خاصة UL‏ أن هذا الاختيار يؤثر فقط في مساهمة المرحلة الثانية 


فى التباين . 


)14-11( معاينة طبقية - المقدرات النسبة 
i=‏ العلاقات الخاصة بالتقدير ,م۴ من تلك الموجودة في الفقرة (VY-VN)‏ 
لطبقة بمفردهاء مفترضين عيّنة كبيرة في كل طبقة ومعاينة مستقلة في الطبقات المختلفة . 
ds‏ حالة التقدير المركب» Ru‏ /.؟ ×= Fre‏ نجد 


Yr. — Y=X} Y,/2 X,- 


XL. a L a 1 
=E L(Y > RX) = I (Ŷ,-RÅ,) 


وبالتالي نعوض drij = Yai; - RXpij‏ بدلا من ررر لنحصل على العلاقات التقريبية 
ل (.ع*#)لا من تلك الخاصة ب Vi Fa)‏ في خطة المعاينة المستخدمة. ومن أجل 
Fee)‏ )ا نعوض في Ýa)‏ )ن < Reni‏ = ربالا = diy‏ 

وعلى سبيل المثال» في حالة احتمالات غير متساوية مع الإعادة (فقرة ,)9-١١‏ 
تقود العلاقة (11.33) إلى : 
py) + MO fon) Sian) (11.75)‏ نك )بره | ViFne)= ZF‏ 


Nh Zhi Phi 


حيث» 


Ses‏ برلا = برلا 
1 
(Yni — RX,i)‏ — ( ك1 - PET -1( $ F [(yniy‏ و 


ولتقدير التباين» تعطى العلاقة )11.35( 6 بعد التعويض › 


L — 
2 (Dg -D,Y 
v( Yr.) = h (11.76) 
my (n, — 1) 


تقنية المعاينة الإحصائية 


40٦ 
5 حيث»‎ 
Dp’ = Mu dni du’ D , 2 Dy 
Zhi eO Tm O DY -Rã 


)17-١١‏ مُقدّرات غير خطية 
في مسوح إحصائية معقدة 
بالإضافة إلى تقدير المجاميع› المتوسطات النسبء. والفروق بينهاء فقد 
ينطوي تحليل المسوح الإحصائية على تقديرات أكثر تعقيدًا من حيث البنية الرياضية 
(مثلاً معاملات الارتباط البسيط وال جزئي» الوسط ومئينات أخرى). وقد تتضمن 
أهداف التحليل وضع فترة ثقة للكمية المقدّرة أو القيام باختبار أهمية . 


لنفرض أن لدينا عيّنة عشوائية من مجتمع لانهائي » فقد أنتج الإحصاء النظري 
طرقا متنوعة تواجه هذه الأهداف ‏ طرق مضبوطة للعيّنات الصغيرة قائمة على فروض 
تتعلق بطبيعة التوزيعات التي تتبعها الملاحظات» وطرق تقريبية للعينات الكبيرة 
تستدعي عددًا أقل من الفروض . وعلى الوجه الآخر. كنا قادرين» من أجل أنواع 
العيّنة الأكثر تعقيدًا والمدروسة في هذا الكتاب» على إعطاء طرق GLA‏ تقديرات غير 
منحازة لتباينات تقديرات خطية غير منحازة مثل Yon Vopr‏ أو Pur‏ . ومفترضين أن 
العينة كبيرة بها يكفي للقول Ob‏ هذه التقديرات توزيعات قريبة من التوزيع الطبيعي؛ 
op‏ جداول التوزيع الطبيعي تقدّم حدود ثقة واختبارات أهمية . ويبقى العديد من 
المسائل المتعلقة بمقذرات غير خطية في مسوح إحصائية معقدة . 


وقد col‏ ثلاث طرق تقريبية لتقدير الأخطاء المعيارية ohial‏ غير خطية. 
وسنعرضها في حالة lic‏ عشوائية طبقية مع 2 = ,في جميع الطبقات. وهي الحالة التي 
نالت معظم ale‏ . وجميع هذه الطرق تعطي كالعادة تقديرًا غير منحاز للتباين عندما 
يكون المقدّر خطيًا يا. ويمكن aU‏ أن تكون متعددة المراحل حيث تسحب الوحدات 
الأولية إما باحتمالات متساوية أو باحتمالات غير متساوية مع الإعادة . 
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)18-1١(‏ النشر وفق متسلسلة تايلور 
هذه هي الطريقة التي أنتجت العلاقات التقريبية لتقديرات RoR pl‏ 
وم في معاينة طبقية. ويُعبر عن الدالة المراد تقديرها  Yn Yn. YASIN‏ 
كدالة 5 الجاع فوق المجتمع لمتغرات معينة. والتقدير fh)‏ هو الدالة الموافقة d‏ 
تقديرات عيّنة غير منحازة ل ل . ومن أجل متغير ز مع 2 -,” وعند اختيار الوحدات 
بطريقة أم مح مع الإعادة» يكون مجموع المجتمع وتقديره الخطي e‏ 


a 


Yai Y; 


1 


L2Y, 
“5 = 
h i > نا‎ 


يح - 


1 L 
Y= Lint yin) (11.77) 


حيث A i3 YjhiF Fial 22k‏ تقدير عينة غير منحاز ل ل يلآ سوب من العينة 4531 
d‏ هذه الوحدة ; 
ومن )11.35( نستنبط تقديرًا غير منحاز د(۶ )على الشكل » 
2 0 
CY) = LL Uy jm Find” =E (Vina = Vina) )11.78(‏ 


وفالعالى: واستناذا إلى تعميم Woodruff‏ )1971( في الفقرة (V1)‏ لطريقة 
2 المختصرة في حالة 2 = راب يكون تقريب متسلسلة تايلور لتباين ALY)‏ 


7 k 2 
off = 25 (36) ory] (11.79 


وقد تتطلب عبارة دالة غير خطية في المتغيرات المقيسة من الشكل SY)‏ بعضٍ 
ابهذ والحذر» وقد لا تكون ممكنة بالنسبة لبعض الدوال ذات الأهمية. لنأخذ مثالا 
بسيطا ‏ معاينة عشوائية بسيطة مع وحدات أولية ذات حجوم متساوية» حيث يراد 
تقدير الارتباط بين مجاميع الوحدات لمتغيرين ن ورن . فقيمة المجتمع (PLY)‏ 


Santon eee) (EH) ch 
—=م‎ NN as 
[EE vin- (FM) u | 


N [z 2 FE vin! 1 - ف‎ 


Me 


x 
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: 5 \ ےه‎ > ۰ i = 2 ٠: 
وبدلالة المتغغرات بلا تشكل هذه العبارة دالة في خمسة متعبرات هي‎ 
this Yoni = Uins Ysni = برلا‎ 
Yon = Uini; Ysni = Uzm 
ار هذه‎ = Uu au / 22 i = 1, 2, بر‎ =1/N, - 


em 


Yini = Uin 


الحالة . 


)14.11( إعادة تكرارات متوازنة 
نستعرض هذه الطريقة أولا في حالة دالة خطية في متغير بمفرده. 
لیکن ۲ fN‏ وتقديره FYn2)‏ اك = - (8)/ حيث 22 /يرلًا = نولا . فمن 
(11.78) نجد تقديرًا غير منحاز للتباين (۶ Jeo‏ الشكل› 
oY) = (Yn = Yaz’? (11.80)‏ 


لنختر نصف Wile‏ باختيار وحدة من كل طبقة . وتقدير /ا-(50)/ من نصف 
العينة هذا هو ر > 2 - ۶)10 حيث ۸١‏ الوحدة التى اخترناها من الطبقة ۸ . وبالتالي. 
A e á ” e . h 1‏ ع 
إذا كان )5( يرمز لتقدير AY)‏ المأخوذ من العينة بكاملهاء فعندئد. 


fCH)—f(S) - 2 2 Yai =È (Yni + Yn2') = علد رق‎ (Yh — yn) )11.81( 


وتعتمد الإشارات على ما إذا كانت الوحدة 1 أو الوحدة 2 قد اختيرت من الطبقة ۸ . 
وتبين مقارنة (11.80) » (11.81) أنه في أي من الاختيارات ال -2 الممكنةء 
يتضمن -f(S)P‏ (61)/]|الحدود التربيعية الصحيحة Bn yh)‏ (2)3 وذلك في كل 

طبقة . dey‏ أي eJl‏ ذ ففي أي نصف عينة محدد يسهم كل زوج من الطبقات Joey‏ 
جدائي في *[(5)/- 57)/]إشارته ± . وقد لاحظ McCarthy‏ )1966( أنه يمكن إيجاد 
مجموعة متوازنة من أنصاف العينات تحقق ما يل : في كل زوج من الطبقات. تكون 
إشارة نصف الحدود الجدائية في المجموعة موجبة وإشارة النصف الآخر سالبة. وإذا 
احتوت هذه المجموعة ع من أنصاف العينات المختلفة. Op‏ الحدود الجدائية التى لا 

نريدها تلغي بعضها بعضا عند الجمع فوق المجموعة ما يعطي» l‏ 


Lf ورور‎ MSP EE Oma? - (*)ن‎ (11.82) 
i 
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وإذا كان ب نصف العيّنة المتمم ل e H,‏ نجد Wey GE ARS‏ هما 


A 


H-N (11.83)‏ - :[(ى)1-رهار] 5خ رظاه 


5 
8 
والمقدّر الرابع هو متوسط المقدّرين الأولين. 

وكان Placket‏ و Burman‏ (1946) قد سبقا إلى إعطاء هذا النوع من المجموعات 
اللدوازنة في تصميم التجارب» وذلك من أجل م يساوي أيا من مضاعفات ال4 . 
ومع .ا من الطبقات تكون ۾ في أصغر مجموعة متوازنة مساوية لأصغر مضاعفات 
ال 4 التي لا تقل عن ا . وفي حالة 5 L=‏ طبقات يكون 8=8 . ونين الحدول (VAN)‏ 
مجموعة متوازنة L= =5 JL‏ وترمز + للوحدة 1 كما ترمز - للوحدة 2 في طبقة . 


جدول (V-11)‏ أنصاف متوازنة للعيّنة في حالة L=5‏ طبقات 


re wns Deed 


üb 1 2 3 4 5 67 8 





نم زح يزيا لذ ها 
+ | 1+1 
+ + |1 1+ 
+ + + | | 
| + + + 1 
+ | +++ 
| + 1+ + 
| | + 1+ 
| ا اا 





وعند ei‏ طريقة SSI‏ المعاد المحوازن هذه ES)‏ م( على دالة غير 
خطية f(Y)‏ في عدة متغيرات . فالمقدرات 


1 
72]1)14(-15([: RIO- qz SUH) -AO 


بالإضافة إلى متوسط الأول والغاني» تختلف جميعها إلى حد ما. ويكون 
fS) =F)‏ منحارًا Lael‏ ولا تتضمن تقديرات التباين مساهمة الانحياز الصحيحة 
في [(058]/)8< . وعلى أي حالء نلاحظ أنه إذا سحبنا ”من العينات المستقلة ,5 . كل 
منها ب © Hi,‏ المتتامين» فستكون الكمية. 


lm 
2m > [f(H:)— f(C;)P )11.84( 
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تقديرًا غير منحاز ل VEAN]‏ وهكذا إذا تكلمنا بصورة تقريبية؛ GP‏ طريقة 
الرتع م) إلى أن نفترض من أجل ot f(s)‏ )1( انحيازه مهمل. aD VES)‏ 
VIAS) =‏ (ج) حساب [(5)/]ه من ت ع م من أجل عينة طبقية واحدة 5 . يتفق 
مع حسابه من عيّنات مستقلة , GLIS‏ هو من الحودة بها يكفي لاعتباره حسابا مفيدًا. 

وقد استخدمت طريقة التكرارات المعادة على نطاق واسع في كل من اختيار عينة 
وتقدير تباين من قبل مكتب الاحصاء في الولايات المتحدة في الخمسينات كا 
استخدمه Deming‏ )1956 ,1960( . وتعود الفكرة إلى أسلوب Mahalanobis,‏ في العينات 
الجزئية المتداخلة ]1944 , [Mahalanobis‏ . وقد McCarthy slef‏ )1969( النظر في خواص 
طريقة ال BRR‏ مع مزيد من المناقشة من قبل Kish‏ و Frankel‏ )1974( . 


)۲٠-١١(‏ طريقة مدية الجيب 
وصفت هذه الطريقة في الفقرة )١10-5(‏ من أجل R‏ في عيّنات عشوائية 
بسيطة . وقد اقترحت كوسيلة لتقدير (م1/)8. ولكن يمكن أيضًا تجربتها لتقدير 
VIR)‏ . لنحذف الوحدة زمن العيّنة ونحسب التقدير النسبة 8 » من بقية العينة. 
ومتجاهلين الت مم يمكن الحصول على مقذر تقريبي VR) J‏ من )6.86( 
مع Bar‏ وإذا RER LSA‏ أي متوسط ال R‏ يصبح هذا Aall‏ 





o( R=! Dig- - RP = P-A (11.85)‏ 
وتشير العبارة في أقصى اليمين إلى ا التي يمكن ب تطبيق الطريقة على تقدير 
اخر غير خطي . 


وفي حالة مقدّر خطي مثل تر يسهل التحقق من أن العلاقة )11.85( J pÉ‏ إلى 
التباين المعتاد (1 -0)م/*(تز y-‏ < > (تز)ن . 

de ds‏ هذه الطريقة إلى olis‏ طبقية مع n=2‏ يقرح Frankel‏ (1971) حذف 
وحدة واحدة من الطبقة ۸ » بصورة عشوائية » وذلك من أجل L‏ ... ,1,2 - »كل 
بدورها» حاسبين (.5)/ من العيّنة الباقية وحجمها (21-1) . ويكون أحد أشكال 
تقدير مدية الجيب ل [(1/]/)5 عندئذ هي 
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PANIE *[(5)]-(م5)ر]‎ 


)11.86( 
وني حالة مقدّر خطي SD‏ يُختزل مقدّر التباين إلى المقدّر غير المنحاز المعتاد في معاينة 


وكا في تع م* توجد أربع نسخ متشابهة لمقدّر مدية الجيب !-[(0]/)5. 
)71.11( مقارنة الطرق الثلاث 

تمتلك طرق Taylor‏ وت ع م» CL tiny‏ قفرا عدودا Wee‏ سن العبرير 
النظري الدقيق. وتثمين إنجازاتهاء مع مقدّرات مختلفة. وأنواع مختلفة من Col‏ 
الإحصائيةء قد اعتمد حتى الآن LES, cel‏ على دراسات مونت كارلو. وقد 
وصف Frankel‏ )1971( و Kish, Frankel‏ (1974) إحدى الدراسات . 

كانت العيّنة عينة وحيدة المرحلة تتضمن وحدات عنقودية تختلف حجومها 
احتلافا طفيفاء وتتضمن الوحدة في المتوسط 14.1 أسرة. وقد ق المجتمع الذي 
يتضمن 2-0 وحدة» أو 45737 أسرة» إلى 6 . و30من الطبقات المتساوية 
الحجم. على Sell‏ مع 2- ,م في كل طبقة . واستخدمت معاينة عشوائية بسيطة 
ضمن الطبقات. وقد اخذت البيانات الاحصائية من ال Population Survey‏ 
(U.S Census Bureau) Current‏ . وكانت المتغيرات الثانية الأصلية من أجل أسرة هي 
عدد الأفرادء العدد تحت سن ال 18 6 عدد الأفراد ضمن القوة العاملة» الدخل» 
العم الجنس» وعدد سنوات المدرسة لربٌ الأسرةء والدخل الإجالي . وقد حسبت 
متوسطات (نسب) Make‏ فروق بين متوسطات › ومعاملات انحدار أو ارتباط» بسيط 
وني أعداد الوحدات الأولية كانت العيّنات صغيرة (UE‏ 


أو جزئي أو متعدد. 
12 و 60 أي حوالي 0 340 و 850 بالنسبة لأعداد الأسر. 

وبالسية Loud‏ تقار ات التباين قورنت جميع الأشكال الأربعة لطرق 
أجل الانحدار المتعدد 


الات ع م ومدية الجيب. dy‏ تستخدم طريقة Taylor‏ من 





. اختصار لتكرار معاد متوازل‎ peot 
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الجزئي. بسبب صعوبة التعبير عن المشتقات الجزئية 3۲//ة في شكل طيع قابل 
للاستخدام . oy‏ أن طريقة المعاينة كانت Lab‏ تناسبية بدون إعادة» فقد تضمنت 
جميع تقديرات التباين ال ت م م وهو(/-1)»حيث ۸/۸=؟ »› مع Lf‏ نادرا ما نحتاجها 
مع مثل هذه العينات الصغيرة . 


وباستثناء ما يتعلق بمعاملات الارتباط (otal‏ كان انحياز المقدّرات 
HAW)‏ مهم نسبيّاء وذلك من أجل الحجوم الثلاثة للعيّنة جميعهاء وكانت النسب 
i‏ من 0.1 من أجل ec‏ فروق بين نسب» ومعاملات aia‏ 
oe‏ حوالي 0.2 من أجل معاملات ارتباط بسيط ومتعدد. وعندما اعتبرت 
قيمة (ل)0|التقريبية كتقديرات ل MSE)‏ كانت إنجازات الطرق الثلاث جميعها 
BRR Taylor‏ (ت ع م)» ومدية الجيب_جيدة من أجل نسب وفروق بين نسب» حيث كان 
الانحياز في oÑ)‏ مقسومًا على (2458)8 تحت ال 5% . ومن أجل معاملات ارتباط 
بسيطة كان ohial‏ التباين في طريقة التعم انحيازات أصغر بكثير من مقدّرات 
طريقة Taylor (T)‏ وطريقة مدية الجيب (1) . وكان العكس هو الصحيح من أجل 
معاملات الانحدار البسيط . ومع كل من BRR‏ ومدية الجيب كان متوسط 
التقديرين 8 و © (أي مع تع م) أفضل الطرق الأربعة v(¥)J‏ : 


ne LAH- +E دعار]‎ - VF | (11.87) 


i عبارات فترات الثقة واختبارات الأهمية. تكون المسألة المهمة هي إلى‎ ds 


حد يتفق احتالا الذيلين في A‏ /]».5/[(ل)/-(8)/] مع ذيلي التوزيع بسا درجة ‏ 


من الحرية self)‏ يعني ES‏ المعياري safi‏ أجل قيم مختارة ل ؛ يعطي 
و ان ا مونت كارلو لتکراری ی الذيلر 


Gros‏ الحدول (A- NN)‏ بعض piles‏ في حالة 6 طبقات و30 (dab‏ وذلك 


ن من أجل !4 |[(87) )#([/.e.]/‏ رص -(#)۶] ' 


من أجل > t‏ التي يقدّمها Frankel‏ وهي أقرب ما يمك مستوبي 5 و 10% الثنائيي 
الذيل . والنسخة )87 .1( لطريقتي» وق م“ ومدية الجيب (/) هي النسخة المبينة 5 | 


الحدول . 
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جدول -١١(‏ ۸) متوسط الاحتمالات الذيلية ل LF) - Ef s.e Lf)‏ 
مقارنة مع تلك الخاصة بتوزيع ستيودنت ) 


لل ا ا کت 


ست طبقات 
P(t) = .042, / 2.576 P(t) = 098, t= 1.960‏ 
BRR J Taylor BRR J Taylor‏ 
112 106. 096 052. 049. 044 نسب 
b's“ 034 .048 .058 .085 1177 .127‏ 
r’s? 052.069 084 .114 137 .163‏ 
5 092.132 — 063. 043 م جزئي 
R 065 .088 105 .160 Si‏ متعدد 
m‏ 
30 طبقة 
P(t) = .059, t = 1.960 P(t)=.110, t= 1.645‏ 
BRR J Taylor BRR J Taylor‏ 
112. 111 109. 057. 057 056. نسب 
b’s .062 .067 .068 .110 ٠.16 .116‏ 
r's .089 098 .102 .138 .153 .164‏ 
٣ 103.121 — 156.181 =‏ جزئي 
R AIS 207 — .265 7 =‏ متعدد 


ا ك ي ج ج صصص 
معامل انحدار بسيط °b=‏ 


معامل ارتباط بسيط -مه 

ونلخص بقولنا أن ت ع م تنجز بثبات إنجارًا أفضل في الجدول .)8-١١(‏ 
وباسكناء ما Glas‏ بالمقادير Ry‏ المتعددى» يمكن اعتبار هذه الطريقة مناسبة للاستخدام 
العملي. إذا توافرت LJ‏ القناعة أنه عند تحليل البيان الإحصائي تمثل قيمة ذيلية 
جنولية Vass‏ 5% فة ذيلية فعلية في مكان ما بين 53% 8% . وطريقة مدية 
الجيب (/) أفضل بقليل من Lt, Taylor‏ ما Glee‏ ب نجع م في De‏ نسي 
وانحداراث بسيطةء تعطي كل الطرق تكرارت ذيلية فعليه أعلى ما في 
جداول cr‏ بحيث کون احتيالات الثقة UL‏ فيها. والأمر المحيّر هو أنه من أجل 
معاملات الارتباط لا تؤدي الزيادة في حجم العينة من 2 إلى 60 إلى تحسين مقابل في 
اقتراب التكرارات الذيلية الفعلية من تكرارات DU‏ 

وتفتح هذه الدراسة ميدانًا واسعًا لتقصي طرف بخطط غتلفة للمسح وبأنواع 
مختلفة من المقدرات (9)/ . 
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وفى دراسة مونت كارلو لعيّنة أكبر وأكثر تعقيدًا E eid‏ يوت 


قات tog,‏ لاحقا إلى طبقات) قارن 
أجل تقديرات من نوع التقدير النسبة. 
واحت الات ثقة ثنائية الجانب مناسبة, 


الإعادة. متضمنة تقسي) إلى P‏ 
Bean‏ )1975( طريقتي Taylor‏ وت ع م من 
وأعطت كلتا الطريقتين» تقديرات تباين مرضية› 
محسوبة من التوزيع الطبيعي»› de,‏ أي حال» 
الاطمئنان إلى فترات الثقة وحيدة الجانب . 


تمارين 

We التقدات من أجل جع اينات لمكن الي يمكن‎ ony 
وذلك بالطرق,ه11,16,1 و 21111 محقق من‎ ٠)١١ ١( من المجتمع الاصطناعي في الجدول‎ 
.)5-١١( (متوسط الخطأ التربيعي) الكلي المعطى في الجدول‎ MSE قيم ال‎ 

(Clee من أجل الطرق 11 (احتهالات متساوية» تقدير غير‎ )71١( 
. (اختيار ام ح)؛ اعد حساب تباينات!2] في مثال الجدول عندما 1ح"‎ y 
. ,<2 تما هي في حالة‎ m= بين أن دقة الطريقة 1 بالنسبة للطريقة 11 أقل في حالة‎ 
ما هى النتيجة العامة التي يوضحها هذا ؟‎ 

2, إذا كانت الحجوم المقذّرة‎ .)١1-١١( من أجل المجتمع في الجدول‎ )۳-١١( 
يعطي تباينا‎ (IV هي 60.1 0.3و 60.6 مع 2= بين أن التقدير غير المنحاز (طريقة‎ 
أصغر من تباين المعاينة | م ح. ما هو تفسير هذه النتيجة؟‎ 

)£11( صُنفت العناصر في مجتمع يتضمن ثلاث وحدات أولية إلى صفين» 
وحجوم الوحدات M,‏ والنسب 8 للعناصر التي تنتمي إلى الصف الأول كانت كا يلي : 

M,=100, M,=200, M,=300, P,=0.40, P,=0.45, P,=0.35 
في عينة تتألف من 50 عنصرًا من إحدى الوحدات الأولية» قارن متوسطات الخطأ‎ 
و1 الخاصة بتقدير نسب عناصر الصف الأول في المجتمع.‎ TS الييمية‎ 
(POÉ AS .)5-١١( علاقات التباين في الفقرة‎ J) 

)0011( اختيرت عينة من من الوحدات الأولية باحتهالات متساوية . ومن كل 
ares‏ ا .من الوحدات الحزئية . وإذا وقعت ,»من ال وحدة 


المعاينة الجزئية بوحدات غير متساوية الحجم £10 


جزئية في الوحدة :في الفصل © e‏ فبين أن تقدير النسبة إلى الحجم (فقر 17 ) لنسبة 
عناصر المجتمع هو p= ta/im‏ بين من العلاقة )11.36( sol‏ 


5) 1- Lf Mi (2, - py, fil—-f.) 2 Mim, 
OM n-i nM em- 


هو تقدير ل MSE(p)‏ حيث p=a/m,‏ . 

)1-١١(‏ تقرر شركة تمتلك 36 مصنعًاء التحقق من شر bey‏ أحد التجهيزات التي 
تتضمن 25,012-,11/ قطعة قيد الاستخدام . احذت عينة عشوائية من 2 مصنعاء 
هة > 43 Wi cr‏ 10% من كل مصنع جرى اختياره . وكانت أعداد القطع 

ققة (m)‏ وأعداد القطع التي عُثر فيها على بوادر فساد (a)‏ كما يلي : 


mi a; Pi -5‏ المصنع = M pyn‏ — المصنع 








1 65 8 0.123 7 85 18 0.212 
2 82 21 0.256 8 73 11 0.151 
3 52 4 0.07 9 50 7 0.140 
4 91 12 0.132 10 76 9 0.118 
5 62 1 0.016 11 64 20 0.312 
6 69 3 0.043 12 50 2 0.040 


yas‏ النسبة المئوية والعدد الكلي للقطع الناقصة الصنع الموجودة قيد الاستخدام» 
bel,‏ تقديرات لأخطائها المعيارية . 


ملاحظة : le‏ أن M/M = m/m‏ فيمكن حساب مركبة ما بين الوحدات 


. على الشكل‎ iv) d 
mE n(n — 1) = a, — 26 ¥ am, + 2م‎ m?) 
JSS فيمكن أيضا حساب مركبة ما ضمن الوحدات على‎ Led وبا أن ال ,:”كبيرة‎ 
fiQ-f,) 
(nm)? — La 4 


)۷-١١(‏ إذا اختيرت الوحدات الأولية باحتماللات متساوية وكان GES,‏ فبين أنه 


وفق رموز التمرين »)٥-۱١(‏ يكون pal‏ غير المنحاز ی , 7 
ail p=NEa/nMof,‏ إذا كانت ال ilaga l/m,‏ فيمكن حساب e‏ على gall‏ 


حلط ,رر If‏ 


v(p)= ah Dae (nm)? È aq, 


احسب مروخطأه المعياري من البيان الإحصائي في التمرين ENN)‏ 

NA)‏ ۸) اختيرت عيئة من ##من الوحدات الأولية باحتهالات ثنائية مع تقدي ان 
pal‏ اسع الأعامةع وير Habe‏ اجان (متوقع) ثابك ,كل بين أن pate‏ غ 
eile‏ وتقدير السبة إل الحجي للجموع الجتمع عاك عل الزن yp‏ 
و ۳ 74/2 حيث T‏ مجموع العينة . (ونستنتج أنه إذا كان My‏ غير معروف فيمكن 
استخدام التقدير غير المنحاز دون تقدير النسبة إلى الحجم . وتنعكس الحالة عند تقدير 
متوسط المجتمع لكل وحدة جزئية) . 

)4-11( في دراسة للازدحام في مدينة کے تف بدت Mic‏ 0 جادة اختير عشر 
منها باحتمالات متناسبة مع تقدير الحجم (مع الإعادة) . واستخدم كسر معاينة Jla‏ 
(متوقع) 2% . قذر العدد الكلي للأشخاص ومتوسط عدد الأشخاص لكل غرفة 
وأخطائها المعيارية وذلك من البيان الإحصائي cabal‏ 


10 9 8 7 6 5 4 3 2 1 جادة 
58 71 48 72 51 62 56 58 52 60 غرف 
95 109 93 130 109 105 93 82 80 115 أشخاص 


)٠٠-١١(‏ في طريقة Durbin‏ (فقرة (V+)‏ لتبسيط تقدير التباين مع معاينة 
امح بون إعادةء تعرضن فيا يلي طريقة بسيطة UT spas CAL LEY‏ إلى 
Kish‏ )1965( . سنلغي الدليل / الذي يرمز للطبقة » ونفرض أن عدد الوحدات الأولية 
زوچی. 

نرب الوحدات وفق قيم ,+ اللتصاعدة ثم ترش رها زوجا tas all 0 Sy Eg}‏ 
مضبوطة فقط إذا كان ,2-2 من أجل وحدتين في الزوج نفسه ؛ وسنفترض أن هذا محقق 
هنا.نختار وحدتين امح (2مم) الإعادة . إذا سحبنا وحدتين محتلفتين glass‏ معًا. وإذا 
سحبت الوحدة نفسها مرتين فتتألف ENI‏ من gas‏ الزوج الذي تنتمي إليه هذه 


المعاينة الحزئية بوحدات غير متساوية الحجم gV‏ 
البعلة : بين أنه من أجل هذه الطريقة : ٠‏ ريع في حالة وعدات ليق 
d‏ الزوج نفسه 7,7,/2 = ,22,2 = s Ty‏ بحيث يكون 


-I_y=] 
Ty = 42,2, = TT حالة وحدات في الزوج نفسه‎ 


mm‏ و(ج) في 
> بحيث يكون 0= 17- mmay‏ . 
)١١-١١(‏ في الفقرة )4-11( برهنت العلاقة )11.33( من أجل Wn)‏ في 
معاينة مع الإعادة وفق خطة تقضي أنه [E>‏ نختار الوحدة ؛. ee‏ ا 
عشوائية بسيطة حجمها من الوحدة بكاملها. برهن النتائج التالية من أجل خطتين 
بديلتين . 

)1( عند اختيار الوحدة i‏ عدذا من المرات ,نسحب منها عيّنة جزئية عشوائية 
بسيطة حجمها mt,‏ (نفترض (,14 > (mh‏ . وتحت هذه الخطة ينخفض كين 
في )11.41( بمقدار Sukhatme) (n -1)> M,Sz?/n‏ ,1954( . 

(ب) عند اختيار الوحدة lae i‏ من المرات !نسحب عيّنة جزئية عشوائية بسيطة. 
حجمها m‏ . وعندئذ يزداد WE‏ 5 (11.41) بمقدار. 
(n-1‏ 





) N 
È M(1 ار ر-‎ 


Pm - 2:49 nz, تتلقى الوحدة : الترجيحة‎ (yy (ly كلتا الخطتين‎ ds 


المعاينة المضاعفة 


)1-11( وصف الطريقة 

يعتمد عدد من طرق المعاينة » كا رأيناء على امتلاك معلومات مسبقة حول متغير 
مساعد ,× . ويتطلب التقدير النسبة وتقدير الانحدار معرفة بمتوسط المجتمع X‏ . وإذا 
کان من eel‏ تقسيم المجتمع إلى طبقات وفقا لقيم × » فيجب أن يكون التوزيع 
الاحتمالى ل ×معروفا. 

وعندما تنقصنا مثل هذه المعلومات. يكون من غير المكلف أحيانا أن تأخذ عينة 
تمهيدية نقيس فيها ,×فقط . والغاية من هذه العينة هي أن GE‏ بتقدير جيد 
XJ‏ ولتوزيع ,× . وفي مسح إحصائي وظيفته هي القيام بتقديرات تتعلق بمتغير 
آخر ,برء قد يكون مجزيًا أن نكرّس هذه العيّنة التمهيدية lege‏ من الموارد المتوافرة» مع 
أن هذا يعني ضرورة تخفيض حجم العيّنة في المسح الإحصائي الرئيس المتعلق 
ب ×. وتَعرف هذه الطريقة بالمعاينة المضاعفة أو المعايئة ثنائية الطور. وكا تقتضي 
المناقشة ضمتاء OG‏ هذه الطريقة ستكون مُربحة فقط إذا كان الكسب في الدقة من 
التقدير النسبة» أو تقدير الانحدار» أو الكسب من التقسيم إلى طبقات» AST‏ من أن 
يعض الخسارة في الدقة العائدة إلى تخفيض حجم العينة الرئيسة . 


وقد تكون المعاينة المضاعفة ملائمة جدًا عندما تكون المعلومات حول ,×موجودة 
في بطاقات مصنفة لم تجر جدولتها بعد. فمثلاً في المسوح الإحصائية المتعلقة بالمجتمع 
السكاني Gall‏ في ألمانيا å‏ عام 1945 ¢ كانت سنا العيّنة عادة» في أي مدينة» من 
قوائم السجلات التموينية وقد اقرح بالإضافة إلى التقسيم الجغراني إلى طبقات 


£14 


is‏ المعايئة الإحصائية 
ee ty.‏ ييا قث ين + 
T‏ خرن a te a‏ 
in 537‏ الت ا أنه كان من الضروري أن حسب العينة بسر عة 
ال ae me‏ زي res‏ بصورة دائمة. op‏ جدول التوزيع lady‏ للعمر 
CI st de, pe Eih‏ فقد كان ممكنا وبسرعة» سحب iie‏ نمطية 
ب إن CEG Jee‏ كل شخص يتم سحب اسمه إلى فة العمر ‏ الب 
papii pra‏ هذا OLI‏ الإحصائي القائمة الأصغر بكثير من الأشخاص 


الذين ستجري مقابلتهم . 
١1-؟)‏ المعاينة المضاعفة في حالة التقسيم إلى طبقات 

أول من قذم هذه eS!‏ 4 هو iii Neyman‏ > حيث يجري تقسیم المجتمع 
تقسيًا Cab‏ إلى L‏ من الفصول (طبقات) . والعينة الأولى هي عينة عشوائية بسيطة 
حجمها '” . ليكن. 

Pile ENS الى تم فق‎ dll من الم‎ acl 

فعندئذ تكون ,تقديرًا ل ,۷ . 

والعينة الثانية هي عينة عشوائية Lab‏ حجمها ۸ » ونقيس فيها e Yni‏ حيث 
تسحب ,من الوحدات من الطبقة h‏ . وتكون العينة الثانية من الطبقة c h‏ عادة» عينة 
جرئية عشوائية من ال n'‏ عنص الموجودة ف هذه | لطبقة . وهدف العينة الأولى هو 
تقدير ترجيحات الطبقات ؛ أما هدف الثانية فتقدير متوسطات الطبقات ,۴ o‏ 

ومتوسط المجتمع هر y=), W, Y,‏ 5 وستخدم كتقدير له 

L 


Ys = 3 Wah 
h=1 


Jarioak aal vo هي ايار رواد وریت‎ A 


(12.1) 


5 3 التحقق عندئذ مما إذا كان التباين الأصغرى هذا أصغر غا كان يمكن 
ر غه کا ا mee za‏ 1 
باخد عينة عشوائية بسيطة نقيس فيها ,رفقط . وعند تقديم المناقشة النظرية 


المعاينة المضاعفة ٤۷١‏ 


نفترض أن ال any‏ عينة عشوائية جزئية من ال ny!‏ وهكذا يكون Mh = My’‏ حيث 
[ > ,>0 وجري اختيار ال ويعني تكرار المعاينة سحب كل من العيحين 
الأولى والثانية من جديد» بحيث تكون ال ,وال ,كلها متغيرات عشوائية . والمسألة 
إن هي مسألة تقسيم إلى طبقات لا نعرف فيها بالضبط حجوم الطبقات (فقرة (N10‏ 

وتوخيًا LW‏ سنقوم بتقريبين. فنفترض أن حجم العينة الأولى Sn!‏ بكفاية 
pS tas,‏ كل ,۷ موجبًا. وثانيًا عندما Gh‏ إلى مناقشة الاستراتيج الأمثل. فإننا 
نفترض أن كل قيمة مثلى نحسبها yt‏ ستكون أصغر أو تساوي الواحد . 


A-Y) نظرية‎ 

التقدير ,5 غير منحاز. 
غات 

لنأخذ Yi‏ المتوسط فوق العبّنات التى يكون فيها ,««مثبتا. بها أن Jy‏ متوسط عينة 
عشوائية بسيطة من الطبقة فإن ,ع = -Eg‏ وبالإضافة إلى ذلك عندما نأخذ المتوسط 
فوق ake‏ الاختيارات للعيّنة الأولى Elw) = WO‏ باعتبار أن العينة الأولى نفسها 
ی te‏ غدوانية May‏ ,وبااي 


E(y.) = ELE(E Wh Yalwa) [ = يداع‎ Wh Y,) = 3 W, Y, =¥ (12.2) 


نظرية (Y-\Y)‏ 
إذا كانت العيّنة الأولى Tyke‏ يجوميا « + Bolly‏ الثالية کي PT GE‏ 


عشوائيه من الأولى. حجمها n, = Valls‏ ¢ حيث vsi‏ <0 وال رس مثبتة › فعندثد» 
£W,s/1‏ )1_1 1 
ظ )تطلغ )5 - لقان 
E 3 fe 1 )12.3(‏ ر 


حيث 52 تباين المجتمع . 


برهان 
نحصل على الرهان بسهولة بوساطة الحيلة المبتكرة التالية . لنفرض أن 


ال «رقد قيست في جميع وحدات J‏ الأول ال م الواردة من الطبقة ch‏ 





تقنية المعاينة الإحصائية 
tvy‏ 


hä ad‏ فى الع ة الحزثية العشوائية التي حجمها رم . فعندئذ» وبا أن 
3 = 
Wa =n,'/n'‏ يكون. 


L 
2 Wa), = y' 


متوسط ie‏ عشوائية بسيطة حجمها ' من المجتمع . وبالتالي» وبأخذ المتوسط فوق 
اختيارات متكررة للعيّنة التي حجمها nn’‏ ¢ تنجد 


ws ') = s(4- 3 (12.4)‏ )يا 


L L إلا أن‎ 
7 L 
Ys: = WhYh =} Wn +2 Wp (Yn - Yn’) (12.5) 


ye es‏ أن الدليل 2 يشير ll‏ عملية Jai‏ المتوسط فوق جميع old‏ الحزئية العشوائية 
ذات الحجم ,م التي يمكن سحبها من ny,’‏ وحدة معطاة .فمن الواضح أن ' ر = (,تز)رع . 
والنتائج التي تتبع بصورة مباشرة هي (انظر التمرين 15-1) : 
cov [Yn ', (Fa - Yn’) = 0:‏ 
COV (Jn, Jn) = V(r): Vn - Fn) = Wn) - VO’)‏ 
وبالتالي tod‏ في حالة «« مثبتة» 


)12.6( 


v| £ Wa (Yn — Ya ')] = |- E Wa Sn (4-4) =" (4-1) (12.7) 


ny, n 


-Nh = Vahh’ = Vh Wan’ of باعتبار‎ 


p 0‏ المتوسط فوق توزيع ال own,‏ الذي نحصل عليه من خلال تكرار اختيار 
wee,‏ نجد من )4 .12( « )5 .12( 9 )7 .12( « 
1١ EW (1_ (12.8)‏ 
vaas E-G‏ 
نتيجة ١‏ 
يمكن 


| 
incl me ۳‏ الأخيرة بعدد من الأشكال المختلفة. بالاستناد إلى 


. المعاينة المضاعفة eve‏ 


(N-1)S?= 5! (N, -1)S +X N,( Y,- ¥) (12.9) 


Wo n)S" _ 5:(4-1) =f yw, —N~")S,? +E EE WP- - 0? 
n'N 

(12.10) 

رغلا يعظى اسنتاذا JJ‏ )12.3( « 

L )“ركملا‎ 1 5 Sw NNE FS wie a 

MNS IES M-P‏ ل بق r (L-1)‏ = زوالا 
(12.11) 
وفضلا عن ذلك» نستنتج من تعريف (1-/0/)8-/28) - 'ه cof‏ 


1,8 

n' n 

SUL,‏ يمكن LES‏ الحدين الثاني والثالث من IWS,‏ الواردين في (12.11) واللذين 
معاملاهما 1/۸ - و e g'/n'‏ بصورة بديلة لنجد: 


)12.12( 


1 g 
— 4+ — 
N nN 


VODE msela) + Ê (Ww, 5, + Wa( Ya =‏ 
)12.13( 
وإذا كانت تكلفة التصنيف زهيدة فقد لا يكون من المنطقي الافتراض Ob‏ 
1 مهمل ١‏ باعتبار أنه يمكن تصنيف نسبة غير قليلة من المجتمع . Jes‏ أي حال 
ففي معظم التطبيقات يمكن إهمال الحد الذي يحوي /5'8/'م ني )12.13( . dy‏ هذه 
الحالة تأخذ (12.13) الشكل المبسط التاليء 


E 2 1 1 in? 5 E 
VO) =2 ms- +5 Wil Y,- Y)° (12.14) 
h n Vh N n h 


وكان (Rao)‏ قد أعطى نتائج النظرية (Y-\Y)‏ عام 1973 . 


۲ in 


إذا كنا في صدد تقدير نسبة من العيّنة SU‏ نعوض العبارتين: )1- S* > NPQ/(N‏ 


ica‏ المعائنة الاحصائية 
tve‏ سوك 


= R-PP- p 
D (P,-P) 
في )12.3( » (12.11) و )12.13( » ومن أجل ۸/۸ مهمل نجد أيضا من‎ 


(12.14) أن : 


= W,P, Q 
Vipu)=¥ NO, +E mP,- P)? (12.15) 





Vane 


أعطيت في الطبعة الثانية صفحة 329 نتائج تتعلق بالحالة التي تسحب فيها العينة 
الثانية بصورة مستقلة عن الأولى بحيث لا تعتمد ال dem,‏ ال ر (باستثناء ما يتعلق 
بالفرض'م > ,م) . وفي حالة,/8/,مهمل » يكون للحد الرئيس في التباين البنية نفسها 
كما في (12.14) » أي 
yi Se aes > W,(¥,, — Y)? (12.16)‏ يي 


وتعمم أبحاث قدّمها King gy Robson « (1952) Robson‏ (1953) نظرية التقسيم إلى 
طبقات إلى معاينة على مرحلتين, وقد طبقاها على تقدير عدد قراء مجلة . 


iole (¥-1 7)‏ مثلى 
الهدف هو اختيار ال '” وال ,م بحيث يكون Wy)‏ أصغر ما يمكن من أجل 
تكلفة „isie‏ لتكن © تكلفة التصنيف لكل وحدة وء تكلفة قياس وحدة في 
الطبقة ch‏ فمن أجل عينة aade‏ لدينا: 


C=c'n'+) Canin )12.17( 


وبا أن الي« متغيرات Atl ns‏ نجعل التكلفة المتوقعة Sy, Syn’ J‏ اختبرت أصغر 


ا 
c'n' +n" I Ca Wa )12.18(‏ دن E(C)=‏ 
ومن أجل (تز)لا =۷ تقود العلاقة (12.3) إلى 
WS,‏ 
n'(V+ S?/N) = (S-I WS) +E i (12.19)‏ 





: EAE TEA 
yo 


الجداء 2 * 
ولا ينضمن C#(V+S?/N)‏ المقدار 0 . وبين تطبيق متراجحة كرشي - شوارتز عل 
هذا الحداء أنه سيكون أصغر ما يمكن إذا كان 


c' 


Vh Ch CS — 
G SWS (12.20) 


من أجل كل ۸ » lias‏ يعطي 
)12.21( 01م vy, = S,lc'/cn(S?-‏ 


ونحصل على قيمة ales cen!‏ توقع الكلفة )12.18( . 
وبتعويض القيم الى ل ,اني العلاقة الخاصة ب(١/”۷+5)*ع‏ نجد التباين 
2 


1 5 
Vmin (Fsi) = Tal WS, Ve, + ) 52-77 WSI SeT- (12.22) 


واستخدام العلاقة (12.21) من أجل Lole‏ عينة في التطبيق العمليء يتطلب من 
المعرفة بالمجتمع أكثر Le‏ يحتمل توافره للمعاين . ومن حسن الحظ أن من مقومات أخطاء 
التخمين أنها تعوض بعضها البعض . وهكذا إذا كانت ال ونه في )21 .12( مرتفعة sli‏ 
فستكون '۸ من )12.18( متخفضة elda‏ وسوف لا تحدد ترجيحات الطبقات بصورة 
جيدة |S‏ ينبغي لها أن تكون. إلا إننا نجد كتعويض جزئي أن متوسطات الطبقات 
jh‏ ستتحدد بدقة أكبر من دقتها تحت الحل الأمثل. وعندما يتوافر القليل من المعرفة 
المسبقة بترجيحات الطبقات WwW,‏ يقترح Srinath‏ (1971) و Rao‏ )1973( طريقة مختلفة 
SUU‏ لاختيار ال ony‏ يُعتقد أنها أكثر مناعة ضد التخمينات غير الموفقة ل ,/18 . 

والحالة التي تقدم أسهل مسألة isle‏ هي تلك التي يكون cn‏ و8 ثابتين فيها . 
وعندئذ تصبح (12.21) . 


س lOO‏ 
حيث 2,ى/52 = فم الفعالية النسبية Zola)‏ تناسبية إن معاينة عشوائية بسيطة . وهكذا 


إذا نا أن التقسيم إلى طبقات سيخفض VY)‏ إلى النصف. أي أن2 - # . فعندئذ 
يكون My = (c/c)?‏ 


۷٦‏ تقنية Shell‏ الإخضائية 

مشال 

هذا المثال oe Ute A‏ مسألة النسبة المضاعفة, إلا إنه يوضح بعض مقومات 

الحل. ونستخدم البيان الإحصائي Jefferson J‏ الصفحة 168| لتقدير فدادين الذرة 

الصفراء فلنفرض أننا إما أن نستطيع أخذ عينة عشوائية بسيطة من TES‏ أو نستطيع 

تخصيص بعض الموارد لتصنيف المزارع إلى طبقتين وفقا لحجم المزرعة . ولدينا معلومات 
مجتمعية متناسبة حول فدادين الذرة هي : 








Ww yP 7‏ الطبقات 
19.404 17.7 312 0.786 1 
51.626 304 922 0.214 2 
26.300 620 المجتمع 


لنفرض 10001 fagas?/Nily c,=1=ciC*=‏ . وهذا يتضمن أنه إذا لم ستخدم المعاينة 

المضاعفة فيمكننا تمويل أخذ عينة من 100-+ مزرعة مما يعطى 6.20= Vp)‏ 

لتكن © التكلفة على أساس المزرعة الواحدة لتصنيف المزارع إلى طبقة 1 (أصغر أو 

يساوي 160 فدانا) وطبقة 2 (أكبر من 160 فدانا) . لنعتير التساؤلات : 

-١‏ من أجل أي قيم ل (c'/e)‏ تجلب المعاينة المضاعفة زيادة في الدقة؟ 

-Y‏ ما هي خطة المعاينة المضاعفة المثلى إذا كان 100/ع-“ وما هو Vy.)‏ الناتج ؟ 

*- في المسألة السابقة كيف تتغير الخطة وقيمة VG.)‏ إذا CLR‏ ال Ub,‏ ضعف 
كسور المعاينة GEM‏ 


والإجابات : 


-١‏ من بيان الى لمجتمع 04 = | و| 215-177 -*8) |وبالتالي نم 
من )12,22( + 
V nin (Yu) = 0.01 (20.4 + 13.3)‏ 


وإذا أردنا هذا أن يكون أقل من 6.20 الموافق لمعاينة عشوائية بسيطة» 
فعندئذ 1.>“ وبالتالي » 1/9 >ع/» 


- إذا كان c'/c=1/100‏ فعندئذ تعطي )12.22( من أجل الخطة AM‏ : 


VV المعاينة المضاعفة‎ 
Vmin (Ya) = 0.01(20.4 + 1.3)? = 4.71 


ونلاحظ أنه إذا لم يكلف التصنيف grad Uy‏ المزرعة شيثاء فسنجد 
Vmin (Fu) = 0.01(20.4)? = 4.16‏ 
وفيا يتعلق بتفاصيل الخطة م c'/c=1/100‏ نجد من )12.21( ¢ 
9 - 033 حرس ;5,/133= va‏ 
وبا أن 0.1535 - د21 نجد» من )18 .12( » أن n'=612‏ . وبالتالي تكون القيم 
المتوقعة ANN, J‏ 4 ,30 وهكذا تكون جميع الأموال تقريبا قد انفقت على 
القياس : 6% فقط على التصنيف . 


۳ وإذا هنا 0.458 رلا ,0.266 = رع Wy, =0.307 Sd‏ = ومن )12.18( < 
L n'=315‏ يقود إلى فيم متوقعه 566 n,=31, n‏ ومن )12.3( سنجد أن 
VG)‏ من أجل هذه الخطة هو 4.85 أي زيادة 3% فقط فوق القيمة المثلى 4.71 في 
المسألة ۲ . 


)٤-٠۲(‏ تقدير التباين في 
المعاينة المضاعفة [a‏ التقسيم إلى طبقات 
إذا كان كل من ol, II ay ag DN atin’‏ وشلا op peel‏ 
0 فإن تقدير عيّنة غير منحاز تقريبًا ل Vu)‏ المعطى في العلاقة (12.14) هو 
ببساطة نسخة العينة من هذه AGS‏ 





(ar) = ترد ل‎ uh ; waa = e) (12.24) 
= 5 Wa Sh _5 Wash 5)? (12.24)' 
=$" Nn, = Mase N eer È wala- Js) 


حيث g’=(N-n')/(N-1)‏ . وستكون هذه العلاقة كافية في جميع التطبيقات 5 
وعندما لا يكون 1/۸ و In!‏ مهملين نحتاج إلى عبارة جيرية أكثر تعقيدًا . 





EVA‏ تقنية المعاينة الاحصائية 
نظرية (AVY)‏ 
تقدير العينة غير المنحاز ل (,,تز)/1 في المعاينة المضاعفة هوء 


NE r AS‏ ب - لماه 


"Vp 





(+£ iL Wn (a — - 9 [ 
)12.25( 


برهان 
فق [12:13) نج آن الشكل العام للتباين المراد تقديره هوء 


1 g' ' 
= E 8 = 5 
eee (Wi, - DS +L Wil = ý’ 


5 1 
V(5e) = ا‎ 
ú ) > فد‎ n'y, N 
(12.26) 


Y bought ib,‏ مع بقاء oly gn!‏ ثم فوق التغيرات في ال em‏ نجد أن 
متوسط روني )12.25( هو 5,2 ٠ Wy‏ بین متوسط -Sh is Sh”‏ وسنستخدم هذه النتائج 
بعد المعادلة )12.31( . 

وفي الحد الأخير من (12.25) » 
E Wa (Fn = Fa)? = L Wan — Far (12.27)‏ 
وبأخذ المتوسط أولاً من أجل atw,‏ 





8 9 1 1 

E wan?) = ZL Wn Ya? +L )لكيه‎ A =) (12.28) 
= 2 2 2 1 1 

EEE m= 11, نيت‎ +2 S-i) (12.29) 
v,h N 

واش 

EA = ¥? + Vl’) )12.30( 


وبطرح (12.30) من (12.29) ثم الضرب ب g'/n!‏ نجدى 


LEY m- Fa)? - 55 W, (Ya = YP +I Sh (2) - V(ys fer 31) 


(doe (12.25) 'م)امن‎ - NE), (N ¬ 1) وبتعويض )12.31( لإيجاد‎ 





(n'-1)N ae _&\y _(n' ZDN y 
r )ريوع‎ 5 V(Fau) = n'(N- 1) (Vs) 





هو المطلوب. ونلاحظ أن الحدين في الوسط في )12.25( هما من مرتبة 1/۸١‏ 
in, i‏ . ويمكن إهماها بالنسبة الس الباقية إذا كان 1/77 و '/1مهملين. lias‏ 
يناعم الشكل الأبسط في )12.24( . 

وقد أعطى Rao‏ )1973( النتيجة )12.25( بدلالة ال ,”و ,كا يلي : 


N-1 (= m-a (N- n’) 
U = — للس‎ ee oe Nm -DÈ 
(12.32) 


لاستخدام )12.24( في تقدير نسبة نضع MPrQr/(My ~1) 3 Fy oo Vaan‏ بدلا 
من $7 

Jit. 

في Le‏ عشوائية بسيطة تتضمن 374 منزلا من منطقة كبيرة» ols‏ يشغل 
2 منہا عائلات clay‏ و 82 منها OWE‏ غير بيضاء . وعيّنة من حوالي منزل من كل 
أربعة منازل أعطت البيان التالي حول واقع الملكية . 


المجموع مستأجرة تملوكة 


74 43 31 أبيض 
18 14 4 غير أبيض 
a a A O‏ 
قدّر نسبة المنازل المستأجرة في المنطقة التى سحبت منها العبّنة والخطأ المعياري لهذا 


التقدير. 
إذا تألفت الطبقة الأولى من المنازل التي يقطنها البيض . 


_ 292 _ 82 
i= 354 = 0.78, bi ee 


14 ,0.58 == 
7570.78 كد 74 درم 


A۰‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


Pa = WP, + W2p2 = 0.624 
n'=374, n,=74, n,=18 


وقد Uday‏ سانا أن الحد الأول فقط من )12.24( هو الحد المهم . ue‏ 


Wr Prd 5 )0.78(2)0.2436( 5 )0.22(2)0.1716(‏ _ ا 





aT van’ h (n, —1) 73 17‏ = 1 = (,رصاه 
0.00252 = 
s(p,,) = 0.050‏ 


والنسبة المقدّرة للبيوت المستأجرّة هى 0.6+0.05 . 


Y)‏ \-0( المعاينة 
المضاعفة مع مقارنات تحليلية 
تعالج الفقرة )٠١-٠١(‏ تحديد حجوم العيّنة في زمر جزئية من المجتمع وذلك من 
أجل مقارنات تحليلية بين ا من متوسطات الزمر الجزئية » وإذا كان الهمدف جعل 
Bus Sal atls‏ ضا أي زوج من الزمر الحزئية مساوية ل۷ » فقد لوحظ Of‏ 
iole‏ وسطية بسيطة» Le Wey‏ تكون محاصة مقبولة. هى of‏ نحدّد أو نجعل التباين 
الوسطى لل1(/2-.1).! من الفروق ۰ 


LEN (12.33) 


PRIR شكلت الزمر الحزئية‎ , (1969) Sedransky Booth pl sii ds 

عامليا 2x2‏ » وكانت IUU‏ تقدير تأثيرات الصفوف والأعمدة GUL‏ نفسها. وفي هذه 
الحالة اتخذ التباين المراد تحديده أو جعله أصغر ما يمكن الشكل التالي : 

)12.34( 


2 2 5 
SEL (67+ 0) = V 
i j 0 


حيث ال 4 وال 8 ترجيحات يختارها الباحث» والرموز(/ن) تدلّعل الزمرالجزئية eM‏ 


£A\ المضاعفة‎ a kl! 


وفي المناقشة الواردة في الفقرة .)۱۳-١(‏ يمكن معاينة الزمر الجزئية مباشرة . 
وتصبح المسألة مسألة معاينة مضاعفة » عندما لا يمكن التعرّف Úle‏ على عناصر الزمر 
الجزئية» إلا أنه يمكن بتكلفة أقل نسبيًا تصنيف الوحدات إلى زمر جزئية» وذلك من 
عينة عشوائية بسيطة تمهيدية حجمها n!‏ . وإذا وقع ',م من العينة التمهيدية في الزمرة 
الجزئية ة » فإننا نستخلص من ال on,‏ الحجوم م الخاصة بالعينة النهائية التي ستمدّنا 
قياساتها بالمقارنات المرغوبة . وأبسط دالة تكلفة هي 
C=c'n'+c Ln =c'n'+cn (12.35)‏ 

حيث نفترض CRE‏ 
ومع ,۸ مثبت تكون العلاقتان (12.33) و (12.34) من الشكل 


42 
a ay (12.36) 
ni 


wmr 


حيث نفترض أن ال ”ر ,57 وبالتالي ال a?‏ معروفة Ua‏ 

وعندما يكون الهمدف جعل ۷ أصغر ما يمكن مع OLS‏ التكلفة © » 
Booth « (1965) Sedransk Us‏ و Sedransk‏ (1969) قيا take‏ ل den’‏ التوالي . وفي 
حالة n‏ معطى نعرف عندئذ قيمة من )12.35( . أما إذا كان معطى» 
فتكون ال ,”التي تجعل ۷ أصغر ما يمكن هي na/( Ya)‏ = ,». وعلى أي حال Lis aa‏ 
صعوبة عند plea‏ هذه القيم ل ہم وذلك بسبب كون ال on’‏ التي قدمتها لنا 
العينة الابتدائية» متغيرات عشوائية. dy‏ بعض الزمر الجزئية يمكن أن نجد 
M < na) (Ya)‏ بحيث تتجاوز قيم ال ب الموافقة للقيمة الصغرى. القيمة 
a’‏ المتوافرة AS‏ وسنوضح قواعد المحاصة التي تتناول هذه الحالة في حالة op L=3‏ 
وذلك من Sedransk‏ (1965). لنرقم الزمر الجزئية وفق القيم المتصاعدة لرهم/(0 5 ) ny’‏ 
ولنرمز د(2 ) للمجموع فوق جميع الصفوف باستثناء الأول. Aat‏ 











na . 
n; إذا لج‎ n= nay 
( da) ( ya) 

, _ na, 


(da) 


تقنية المعاينة الإإحصائية 


AY 
,„ (>a 
n2 EE N a _ ("naz 
7 l (dia) (12.37) 
ny قي‎ ma 1 


ادا 
وک (È a;) l‏ 
1 


12 - 111 - 71 ع و71 


حيث aı = a, ay‏ 2 
ay‏ القواعد ليست كاملةء ولكنها ستغطي معظم القيم “* التي Jad‏ أن 
تكون قريبة من UN‏ . والمبدأ هو أن نبقى أقرب ما يمكن للمحاصة na,‏ ولمزيد من 
التفاصيل انظر Booth‏ و Sedransk‏ )1969( . 
مثال 
كمثال ينبغي أن تؤدي المعاينة المضاعفة فيه É> fhf‏ نذكر JUL‏ التالى : 
c=10 . c’=1 » C= 2000‏ . والزمر ESA‏ الثلاث ها حجوم نسبية 0.05 = W,‏ 
a2=S27=10  W,=0.70 . W-5‏ ¢ )1,2,3 = 
اسر ا عا وحيدة (غير مضاعفة). ley‏ أن اختيار» وتصنيف. وقياس وحدة 
معاينة » يكلف 11 وحدة نقدية» ULed‏ تمويل n=182‏ في معاينة غر مضاعفة 
ا baki‏ . 
اح ع صن ااا emt‏ وکن pod‏ ہی في الا ہی اة 
عير مصاعهه فيها n=182‏ * هي 91 6 127.47455 


i E(1/n,)=1/E(n) ومفترضين‎ 2 go 
يكون معدل ۷ من معاينة غير مضاعفة مساويا تقريًا ر‎ 


Eee 525 = 0 
Bay 10(s< + مس‎ + 1274 


ˆ - حالة معاينة مضاءنة:‎ ds 
JAN أن القيم‎ nt J تبين الحسابات بقيم مختلفة‎ AA ! 
46 ومع ۸-8 تكون ال بم المشلى‎ s 
.1 جمه متوقعة 3 فى الصف‎ i 
k i ae 

"ق أجل Sten‏ شاعا ف اط 
۰۴۳ ما یقود إلى 


138 قريبة من 620 , ما يعطى‎ "' d 
يقل فقط‎ n'= 620 في كل صف. إلا إن‎ 
37( قاعدة المحاصة‎ ps وبالتالي‎ 


=n,= 53.5 
n = (0.05)(620) = 314 وم > يمر‎ 3 


AY المضاعفة‎ isuli 


E 10(3+ t333)" u 


أى بتخفيض قدره 50% عن E(V)‏ في حالة معاينة غير مضاعفة . 

ويتناول Rao‏ )1973( هذه المسائل Giy‏ للطريقة المستخدمة في المعاينة الطبقية . 
وتحدد هذه a‏ اکر بن من ال hi‏ الزمرة دبعي بم عوجي قياسها. 
C=c'n'+cn‏ اس تكون التكلفة isdi‏ 





C* = c'n'+cn' J v,W, )12.38( 

حيث W,‏ الحجم النسبي للزمرة الجرزئية i‏ . ونفترض كما سبق E(1/n)51/Eln) o}‏ 
والقيمة المتوسطة v5‏ ھی ۰ 

E(V)= ya wa (12.39) 


ومن متراجحة كوشى - شوارتز نجد أن Jelly,‏ مع بقاء “5 ثابتاء معطاة ب 


a; (C*—n'c') 12.40)‏ _ 5 
( كح حون PT a,)‏ ونين n‏ 
شريطة أن ~ جميع القيم بو ose‏ هن أو تساوي الواحد. وتعويض n' Wy;‏ 


من )12.40( في )12.39( يُعطي من أجل EV)‏ الأصغري » 





E(V)= Za (12.41)‏ 
n'c'‏ 
les‏ أن ECV)‏ في )12.41( يتناقص مع تناقص en’‏ فستتناقص قيمة "۸ المئلى حتى 
تصل» على الأقلء. إلى القيمة رص مثلا التي تصبح عندها إحدى قيم 
ont‏ ولنقل cy,‏ مساوية الواحد. wey‏ هذه النقطة لا تعود )12.40( و )12.41( 
فابلتين للتطبيق . ومن (12.40) تصبح v‏ مساوية للواحد عندماء 


a,(C*~n'c') (12.42) 


cQ ai)‏ قنك 


Af‏ تقنية المعاينة الاحصائية 

fous‏ (12.42) من أجل em,‏ وهي قيمة n’‏ التي يكون v,=1 lace‏ » تنحد» 
en | ae‏ 
[c’+cWi a,)/a,]‏ 


mı 


(12.43) 


ولاختيار قيم ل ۸ أصغر من n= lave cm,‏ ونستخدم متراجحة كوشي - شوارتز 
للحصول على ال ب البافية . ونجد من أجل i>]‏ 


__ 4 C*-n'(c'+cW,) 
C a) c 
1 





n'W;v, (12.44) 


a الأصغري الناتج‎ ENV) ويكون‎ La, > 3 a, > حيث‎ 


2 
a cÈ ai) 


+ ل‎ 12.45 
n'W, C*-n'(c'+cw,) 





E(V)= 


ومن هذه العبارة ل ECV)‏ نجد أن Guth dE(V)idn'‏ ينعدم من أجلء 


È a) 


n' = C* {(c'+eW,)+ ` [cW,(c'+ew,)}"} (12.46) 
1 





والقيمة 2 التي يكون عندها کل من yp Seer‏ للواحد» بحيث y‏ تعود 
tLe (12.45)‏ للتطبيق » هي 


نه تربلا 


1 


m= c*/ [te +ew)+ PR pan 





وهكذا تنطبق العبارتان )12.45( و )12.46( فوق المدى ر" = =n’‏ ,يم فقط . وإذا 
م ينعدم 4010/47 من أجل p n'a‏ نحتاج إلى وضع coy‏ رر وهلم جرا مساو 
للواحد على التوالي حتى نعشر على نقطة التحول (نقطة النهاية القصوى) 
(VY)‏ . وعلى أي حال. ففي العديد من الحالات التى تكون فيها المعاينة المضاعفة 
اقتصادية » يبلغ E(V)‏ قيمته القصوى من أجل ‘acta phim:‏ 


المعاينة المضاعفة همع 


مثال 


5 الماك الذي استعرضناه 5 هذه الفقرة 2000 = 1:C*‏ = م, 10 c=‏ 
a = 5,2 = 0‏ و 0.70 ,0.25 ,0.05= W,‏ . ولدينا من (12.43) و )12.47( 
2000 
0ے 
mı ^ 1+ (10)(0.05)(3)‏ 
8 2000 _____ 
m2 ۲1.5+ )10().25(2[‏ 
Shai,‏ عن ذلك ٤ dE(V)/dn' Os‏ العلاقة )12.46( ينعدم عند 


2000 


n= رو‎ 5 


ley‏ أن هذه القيمة تقع بين 800 و 308 فهي تعطي القيمة الصغرى المطلوبة . وتعطي 
العلاقة )12.44( 0.346- ,بدو 0.124=,«ومن الناحية العددية » هذا الحل هو أساسًا الحل 
نفسه الذي وجدناه بطريقة Sedransk‏ » حيث كان 7-620 وقيم تماثئلة ل ,في الزمر 
الحزئية الثلاث . 

ويمكن تعميم الطريقتين بسهولة إلى حالة تكاليف قياس تختلف باختلاف 
الزمرة الجزئية. وهناك أيضًا اقتراحات Rao J‏ )1973( تتعلق UUL‏ التي يكون 
فیھا(:E)1/۸‏ اکر بكثير من .1/E(n;)‏ 


)1-17( تقديرات انحدار 

في بعض تطبيقات المعاينة المضاعفة استخدم المتغير tell‏ للوصول إلى تقدير 
انحدار ل . وفي العيّنة الأولى (كبيرة) التي حجمها cn‏ نقيس فقط ox,‏ أما في 
SI‏ وهى Ta‏ جزئية عشوائية حجمها|۸'/۸ = 'سه n=‏ حيث يجري اختيار 
الكسر ر úL‏ فنقيس كلا من دوب . ويكون تقدير ٣‏ هو» 


Vir = ¥+b(z'— =X) | (12.48) 


FO‏ » ت هما متوسطا ال Bx‏ العيّنتين الأولى والثانية و 6معامل انحدار المربعات 
الدنيا ل ,برعلى x,‏ محسوبًا من العينة الثانية . 


AN‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


وإذا ل توضع af‏ فرضيات حول وجود انحدار خطي في المجتمع فسيكون 
وا منحارًاء كما في UL‏ معاينة على مرحلة واحدة (فصل (V‏ ومفترضين معاينة 
عشوائية. وإمكانية إهمال”/1/8'1 بالنسبة للواحد. يمكن إعطاء تقريب 
ل Viy,,)‏ على الشكل : 


2 2 2 
17) le), كم‎ s (12.49) 


برهان 
عند إيجاد the‏ المعاينة ل رو في معاينة عشوائية بسيطة. برهنا أنه إذا وضعنا 
بدلا من ط في Fy‏ معامل انحدار المجتمع المنتهي BESAS?‏ فيكون الخطأ في 
التقريب: من موتبة Ze‏ بالنسية إلى الخطأ في ,تزاء والأمر نفسه ينطبق هنا. Wy‏ فإننا 
n‏ 
ندرس تباين التقريب» 
B(x'—<x)‏ + نر = J,‏ 
وسيرمر الدليلان 2,1 إلى تغيرات فوق gy‏ المعاينة الأولى ASE,‏ لیکن 
=y Bx,‏ »وي المرحلة ASI‏ لنعت, العينة الكبيرة ة كمجتمع منته . اقغات وباعتبار 
ol‏ العينة الصغيرة ة قد سحبت عشوائيًا من العينة الكبيرة» نحد» 
i iy,‏ 
Vali) =(4-4)5.”‏ :ريبع 
حیٹ s?‏ تباين 1 ضمن العينة الكبيرة . ونستنتج أن 


1 1 
VEDE Vin) = Val) + Ei(2-=) رو‎ (12.50) 


= 1-1) ? (1-1) 2)1 - م‎ 12.51( 
=(+ N/S ty n' S (1 م‎ ( 


طالما أن s?‏ تقدیر غير منحاز ل (2م-5,2)1 = «SUL, S?‏ 


2 
دسا‎ oS Se (12.49) 





n n 


Vy) = 


المعاينة المضاعفة AV‏ £ 


وهو المطلوب . 1 

وكا في الفقرة (AV)‏ هب LÍ‏ نفترض» متبعين Royall‏ )1970( ¢ أن المجتمع 
النتهى » هو نفسه» عينة عشوائية من مجتمع فوقي لا Sle‏ يصح فيه نموذج الانحدار 
الخطى. وعندئذ يصبح بتر نموذج لا انحياز» ويمكن الحصول على نتائج مضبوطة 
لتباينه حتى من tle‏ صغيرة . ليكن نموذج الانحدار في المجتمع الفوقي» 
(12.52) ع + عق + y =a‏ 


حيث تكون قيم الء » مع قيم مثبتة ل » » مستقلة بمتوسط يساوي الصفر وتباين 
0,(1-p?)‏ 6 وحيث ره و مهما GII‏ معلمتان j‏ المجتمع الفوقي . 
ولدى تعويض تر > ۲ و 6من )12.52( نجد بعد عمليات جيرية بسيطة. 


E(x > ( )12.53(‏ سات طلقا رچ )م + Y= i, -ën‏ = 
La-‏ 
وبأخذ المتوسط فوق توزيع ال e‏ . نستنتج من )12.53( أن تر نموذج لا 
من )12.53( « 
52 ات 
e-o-‏ (ط.ط)(ذم- )توه El - Pkl-‏ 
(12.54) 





وينشأ الحد الأخير في الطرف الأيمن من )12.54( من خطأ المعاينة ل 5 . وهو من مرتبة 
۰ ٍ : 
ج بالنسبة للحدين الأولين على اليمين . وبأخذ متوسط الحدّين الأولين على اليمين فوق 


(dow 


1 1 1 1 12.55( 
EV(yi,)=oy (1 -p?)(2-4) +p°o,}(4+-~) ١ 


y (12.56)‏ رم مله 
n n N‏ 


EAA‏ ا 


شك العسارة الشكل نفسه كا في العبارة )12.49( » باستثناء أن oy?‏ 
ومني )12.56( يشيران إلى المجتمع الفوقي . 
وقد عمم Khan Tripathi‏ (1967) المعايئة المضاعفة [a‏ الانحدار إلى الحالة التي 
يقاس فيها في العيّنة الثانية م من المتغيرات المساعدة × » وتقدّر لآ بوساطة الانحدار 
الخطي المتعدد ل بر على هذه المتغيرات . وحيث العينة الثانية هي عينة جزئية عشوائية 
من الأولى» ومع افتراض التوزيع الطبيعي متعدد المتغيرات من أجل y‏ والمقادير 
× » يعطي تعميم (12.54) إلى الحالة 1 < م. النتيجة التالية لمتوسط التباين 


n 


-S U-R’) 
n’ (n-p-2) : 
. × والمقادير‎ y معامل الانحدار المتعدد بين‎ R حيث‎ 


وقد درس ULI (1943) Chameli Bose‏ التي ا فيها العينة بصورة مستقلة 
من العيئة الأولى 1 


(Y-\ Y)‏ المحاضة المثل 


من علاقة ool‏ (12.49) التي تفترض امین > يمكن مقارنة المعاينة المضاعفة 
مع تقدير انحدار بعيّنة عشوائية بسيطة غير 





مضاعفة. دون LI‏ م 
الانحدار. لديناء “a‏ ديف 
Sy Simp), ose C=cnt+c'n' (12.58)‏ 
V+‏ 
b a 4 - | Lu YL‏ 
ور sic estes salen eee‏ 
2, 
cn (12.59)‏ 
وچ بحيث يكرن a EL‏ 
ایض في i pave‏ 7 
(12.60) 


: , oF 
(VC) min = 5,(ve(1-p + © p°) 27 | 


المعاينة المضاعفة EAA‏ 


(Vc(1—p?)+Vc'p?)? S? 
Vain = ap ge (12.61) 
وإذا كرست جميع الموارد بدلا من ذلك إلى عينة غير مضاعفة ودون تعديلات من‎ 

أجل lou‏ فيكون حجم هذه العيّنة Cle‏ » ويكون تباين متوسطهاء 
2 2 
Sy‏ ر )5 

V(y) CN (12.62) 


وبالتالى يعطي الاستخدام الأمثل للمعاينة المضاعفة تباينا أصغر إذا كانء 
c>(Vc(1—p’)+vc'p?)?‏ 





)12.63( 
ويمكن التعبير عن هذه المتراححة بطريقتين : 
i, _ a2‏ 
soe (12.64)‏ 
أو 
/ 4 
i n a (12.65)‏ <2م 


وتعطى المعادلتان (12.64) و (12.65) المديين الحرجين cle’ J‏ 5 حالة ‏ ° معطى 6 


ول م في حالة عع cles‏ غا Jag‏ المعايئة المضاعفة مربحة. 


ونرسم في الشكل (VV Y)‏ قيم النسبة dey cfc’‏ سلّم لوغاريتمي) في مقابل P‏ 
والمنحنى 1يمثل العلاقة عندما تكو ن للمعاينتين المضاعفة وغير المضاعفة الدقة 
نفسها؛ gally‏ 11[ يصح عندما يكون (0.81/)17- يريما أي عندما تعطي المعاينة المضاعفة 
زيادة 25% فى الدقة؛ ويقبير gow‏ 1 إلى زيادة 50% في الدقة . وعلى سبيل J‏ 
عندما 0.8 - م » تكون المعايئة المضاعفة فى دقة المعاينة غير المضاعفة نفسها إذا كان 
6-4 » وتعطى 25% زيادة d‏ الدقة إذا كان cle‏ حوالي 71 ٠‏ 
و5006 زيادة في الدقة إذا كان Mele!‏ 13 . 


57 تقنية المعاينة الاحصائية 
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نسبة التكلفة لكل وحدة في العيّنة Wi‏ 








صو 





ر 
Éi‏ 


ae 


0.4 0.5 0.6 0.7 08 09 1.0 


. × م- الارتباط بين رو‎ i 





alll 
Bil 
1 
/ 
al 


نية إلى الكلفة لكل وحدة في العينة الأولى 


شكل Y)‏ 1-1( العلاقة بين ,»وم من أجل ثلاث قيم مثبتة للدقة النسبية 
للمعاينتين المضاعفة وغير المضاعفة . 
المنحني 1 : المعاينتان المضاعفة وغير المضاعفة متساويتان في الدقة . 
١ gol‏ : تعطي المعاينة المضاعفة زيادة 25% في الدقة . 
المنحني ١1‏ : : تعطي المعاينة المضاعفة زيادة 50% في الدقة . 


وفي الاستخدامات العملية تبالغ المنحنيات في تقدير الأرباح التي نجنيها من 
المعاينة المضاعفة. لأنه إما of‏ نحزر أفضل القيم ل ”و cn’‏ أو نقوم بتقديرها من 
معلومات إحصائية سابقة . وينبغي أخذ الحيطة لأخطاء إضافية في هذه التقديرات قبل 
أن تقررتبق المغاينة االضاعفة . 
ومن أجل أي قيمة ل e P‏ يوجد حد أعلى للكسب في الدقة من المعاينة 


المضاعفة . ويحدث هذا عندما نحصل مان على المعلومات المتعلقة ب 0= (c‏ والحد 
الأعلى للدقة النسبية هو (2م-1/)1 l‏ 


المعاينة المضاعفة 
\£4 


(۸-۱۲) تقدير التباين فى 
إذا أهملنا الحدود التي تحو ي :/1»فإت W(jir)‏ معطى بالمعادلة )12.49( , 


Vlr) + misi 03 هبام‎ S 





N 
ومع نموذج انحدار خطي تكون الكمية,‎ 
برک‎ = =p O 3 (=£) | (12.66) 
> i=1 ا‎ i= 
تقديرا غير منحاز ل 2م-5,2)1 وب) أنء‎ 
3 Em 
we ami 
(OF نفدیر غير منحاز ل ”رک . فينتج‎ 
اي‎ 
غير منحاز ل ر۶ ”م‎ ptt 
<<. Nyse اد‎ Se a ١ 
ا لك‎ a (12.67) 


. Vi ju) تقدير عيلة‎ 


وإذا كانت العيّنة الثانية صغيرة والحدّ فى ل غير مهمل بالنسبة إلى الواحد. Op‏ 
n= - = =‏ - 
اتقدير المقترح للتباين في حالة عيّنات عشوائية بسيطة هو من )12.54( 


: 2 2 2 2 ات 
ssi 5 (12.68)‏ | لحك + |,:: - )00 
n' N‏ نب (x,‏ 2 


وهو نوع من السلالة التى تجمع بين النايق nl‏ والتباين المتوسط . 


Aa × للحصول على‎ pe العيّنة‎ EFIS 
fa 
يكون.‎ 7 jie فإن‎ ۰ 


4J| 


£4۲ تقنية المعاينة الإحصائية 


عو = ر 
RZ (12.69)‏ 
ولإيجاد التباين التقريبي نکتب» 


= (2x-v)+2@—% 


و7 _X 3- DF y st‏ 
8-26 +( 5 = 
والمركبة الأولى هى خطأ التقدير النسبة العادي (فقرة .)١١-۲‏ وعند الحصول على 
التباين المناسب للخطأ في الفقرة (۲-١١)ء‏ فقد وضعنا في هذا ALI‏ واحدًا بدلا من 
۶/×. وللمرتبة نفسها من التقريب. نستبدل في المركبة الثانية نسبة المجتمع 
R= ¥/X‏ بالعامل 7/7 » وهكذا نجد: 
Jp - Y=(y - RF)+ R(F'—X) )12.70(‏ 
وإذا كانت العيّنة الثانية عينة جزئية عشوائية من الأولى. Baad‏ 
aail il‏ - 5 
Eya Pay: Vak- = (L-L)? am‏ 
حيث ”رو التباين ضمن العيّنة GON‏ للمتغير ×۸ - رر = di‏ والآن بأخذ المنوسط فوق 
الاختيارات العشوائية المكررة GU‏ الأولى نجد. 
Vivir) = VıE2+ E, V2‏ 


n 
, 8,2 = 5,2 - 285,, + R57 تقدير غير منحاز ل‎ sa” باعتبار أن‎ 
وبفصل الحدين في لل ول عن بعضها» نجد.‎ 


S?-2RS, +RIS? 285, - 8*5.“ Sy l 
ee (12.72') 


المعاينة المضاعفة ۹۳ 
(AAY)‏ المعاينة SCM‏ رة من المجتمع نفسه 

أصبحت tole‏ الاعتماد على got clic‏ سلسلة مهمة من المعلومات الإحصائية 
الى تنشر على فترات منتظمةء أمرًا شائعًا. ويعود هذاء Uj‏ إلى الاعتقاد بأنه في 
مجتمع ديناميكي يكون التعداد الإحصائي الذي يجري في فترات غير منتظمة ذا فائدة 
محدودة . والمعلومات الدقيقة Ie‏ عن خواص مجتمع في تموز 1960 5925 1970 قد لا تعين 
كر في تخطيط يتطلب معرفة بالمجتمع عام 1976 . وسلسلة من العيّنات الصغيرة نسبيا 
في فترات زمنية سنوية أوحتى أقصر من ذلك يمكن أن تكون أكثر فائدة . وعندما isl‏ 
ie‏ من المجتمع نفسه (باستثناء التغيرات التي يسببها مرور الزمن) بصورة متكررة. 
GOS‏ موقع مثالي للقيام بتقديرات واقعية لكل من التكاليف والتباينات . ولتطبيق 
الطرق التي تقود إلى فعالية مثلى للمعاينة . وأحد الأسئلة المهمة هو الطريقة التي ينبغي 
بموجبها إجراء تغييرات في العينة مع مرور الزمن › وكم يتكرر مثل هذا التغير. وهناك 
العديد من الاعتبارات التي تؤثر في القرار. فقد لا يرحب الناس في تقديم معلومات من 
النوع نفسه مرة بعد أخرى. وقد يتأثر المستجيبون بالمعلومات التي يتلقونها في 
المقابلات, مما يجعلهم مع مضي الزمن أقل ثيل للمجتمع . وعلى أي oS‏ يكون 
التعاون» LE‏ أفضل في المقابلة الشانية منه في المقابلة الأولى. وعندما يكون 
للمعلومات طابع SE‏ أو خصوصي (سرّي) فيمكن أن تكون المعلومات الإحصائية 
أكثر دقة في الزيارة الثانية منها في الزيارة الأولى . 

وستعتير فیا ثبقى عبن هنذا الفصل مسألة استبدال العينةء وما يتعلق بها من 
مسائل القيام بتقديرات من سلسلة من العيّنات المتكررة . والموضوع ملائم لهذا الفصل 
لأنه يمكن الاستفادة من طرق المعاينة المضاعفة . 

لتكن المعلومات الاحصائية متوافرة من سلسلة من العيّنات فهناك ثلاثة أنواع 
من المقادير التي قد نرغب في تقديرها : 
١‏ - التغير FG‏ من مناسبة إلى المناسبة التي تليها . 
- القيمة المتوسطة ل ۲ فوق جميع المناسبات . 
-Y‏ القيمة المتوسطة ل افي المناسبة الأحدث . 

وني معظم الح الإحصائيةء يتركز الاهتهام على المتوسط الراهن )1( 


ایی تاا جا ن oe a‏ مين المبشمح رة مع oe‏ 

ففي حالة مجتمع يتخير ببطء مع الزمن» يمكن أن يكون المعدل السنوي Y)‏ مأخوذا 

3 12 من العيّنات الشهرية» أو أربع مر العينات الربعية. ملاتا للاستخدامات 

الرئيسة . وقد تكون الحالة WIS‏ في دراسة لتفشي أمراض, مزعتة ومستوطنة لقترة Aly ge‏ 
من الزمن . ومع مرض يُظهر انتشاره غير Chad‏ ملحوظّاء يمكن أن تكون المعلومات 

الإحصائية الراهنة موضع الاهتمام الرئيس. ولكن المعدلات السنوية قد تكون مفيدة 

l‏ لإجراء مقارنات بين مناطق مختلفة وأعوام dake‏ وتقديرات التغير )١(‏ مطلوبة 

بصورة رئيسة عندما نحاول دراسة تأثيرات قوى a‏ الع للحم 

وعلى سبيل المثال. عند إقرار مرسوم تشريعي نفترض أنه سيشجع بناء المنازل» يكون 
من المفيد معرفة å‏ ما إذا كان معدل بناء البيوت الحديثة قل ازداد 2 العام اللاحق. œ)‏ 
الاعتقاد Ob‏ الزيادة قد لا تعود MUS‏ صدور المرسوم التشريعي) . 
لنفرض ul‏ أحرار في تغيير تركيب العيّنة أو الاحتفاظ به» وأن الحجم الكل 
للعينة سيبقى نفسه في جميع المناسبات» فإذا رغبنا في جعل الدقة فيمكن وضع 

= الثالية حول سياسة الاستبدال : 

- من الأفضل› من أجل تقدير Gull‏ أن نحافظ على العيّنة نفسها خلال جميع المناسبات . 
- من أجل كل تقدير للمتوسط فوق جميع المناسبات» يُفضْل سحب عيّنة جديدة في 
كل مناسية. 

-Y‏ من أجل التقديرات الراهنة. نحصل على الدقة ذاتها سواء احتفظنا بالعينة 
نفسهاء أو غيرناها في كل مناسبة. وقد يكون استبدال جزء من E‏ في كل 
مناسبة pail‏ بديل . 

وتصح العبارتان Yy ١‏ لأنه. وعلى وجه التقريب» يوجد Glo‏ ارتباط إيجابي بين 
SP‏ صل gl‏ اندها ل cele ean‏ . وتباين تقدير التغبر فوق وحدة ما 

r‏ - ر8 +2 Si‏ حيث يشير الدليلان إلى المناسبتينء وإذا قدّرنا الغير فوق وحدتين 
متين فإن التباين هو +S‏ . وعند تقدير المتوسط الإجماللي EAN PAN‏ یکول 


ipl |: Ll 
إذا احتفظنا بالوحدة نفسهاءو 2(/4ر5,2+5)إذا اخترنا‎ on بر‎ 


المعاينة المضاعفة £40 
ونتقصى العبارة Y‏ الأقل وضوحًا 2 فقرات لاحقة . 


)١١-١۲(‏ المعاينة في مناسبتين 

لنفرض أن للعيّنة في كل من المناسبتين الحجم ۸ نفسهء وأن التقديرات الراهنة 
ذات أهمية رئيسة . وقد درس Jessen‏ )1942( سياسة الاستبدال. وللبساطة نفترض أن 
المعاينة العشوائية البسيطة قد استخدمت . 

ولتوسط العينة الأولى تباين 5/۸ حيث لاتوجد معلومات سابقة لنستفيد منها. 
وعند اختيار العينة biss aL‏ ب ”من وحدات العيّنة الأولى. ولا نعتبر 
الوحدات ال » الباقية بل اشد Sa,‏ منها وحدات نختارها من بين الوحدات التي لم يجر 
اختيارها سابقًا . Cem)‏ أجل matched‏ أي متلائم و »من أجل Un matched‏ ( 
الرموز 

تر = متوسط الجزء غير المتلائم في المناسبة / . 

مرت = متوسط الجزء المتلائم في المثاسبة / . 

بتر = متوسط كامل العينة في المناسبة ۸ . 

ويقدّم الجزءان SI‏ وغير المتلائم من العيّنة الثانية تقديرين مستقلين 
Fan’‏ & “بر لفيا هو See‏ في الجدول .)١-١7(‏ ونستخدم في الجزء المتلائم تقدير 
انحدار قائم على معاينة مضاعفة, حيث العيّنة الكبيرة هي Gol‏ الأولى والمتغير 
dy, aT‏ المناسبة الأولى . Ghs‏ تباين'رتز من العلاقة )12.49( . لاحظ 
أن قيمتى ym‏ ۸ تقابلان en’ ym gad‏ الترتيب» المذكورتين في العلاقة 
)12.49( | ونتجاهل الت م م . 


جدول (NAVY)‏ تقديرات من جزءي العيّنة المتلائم وغير المتلائم 


2m = Yom HDO- Fim) 





تقنية المعاينة الاحصائية 
£44 


ونجد أفضل تقدير مركب Y,4‏ برجيح التقديرين المستقلين وفقا لعكس 
تباينيهم| ١‏ وإذا كان Wau‏ وب SSEW‏ التباينين lig‏ التقدير هو 
J? = b2F2,'+(1 ¬ h2) Frm" )12.73(‏ 
ت Wau‏ 


> 


2 رل 


Wau + Wom 
Fy AS وبالاستناد إلى نظرية المربعات الدنياء يكون‎ 


V(¥2') = W. 1 


2u + Wom 





ومن dow (1-1) Jatt‏ بعد التبسيط col‏ 
i. 8‏ 
ae (12.74)‏ ع 3 - V(r)‏ 
ونلاحظ أنه ]13 كان 0=» (تلاؤم كامل) sf‏ کان -؛: (عدم تلاؤم كامل). فيكون 


لهذا التباين القيمة نفسهام/*رى . ونحصل على القيمة المثلى ل » . بأخذ النهاية 
الصغرى ل (12.74) بالنسبة لتغيرات lias. u‏ يعطى 2 


E سن‎ m__V1l-p_ (12.75) 
n 1+V1-p? n 1+v1-p? 


وعند تعويض القيمة JA‏ ل » في )12.74( نجد التباين الأصغري على الشكل› 


2 
Vays (¥2') = Za +1 -p° (12.76) 


سين الجدول -V‏ من أجل سلسلة من قيم م . النسبة المثوية المثلى التي 

اي ذا كود ا والكسب النسبي في الدقة بالمقارنة مع عدم التلاؤم . ولا 
جاوز افضل نسبة مثوية للتلاؤم أبدًا ال50 بالمائة 

وعندما يكون م مساويًا للواحد» تقترح 

CuS m طالما أننا فرضنا‎ Los 

1 , =2 dst of هو‎ 


> وتتناقص باستمرار مع تزايد م . 
العلاقة m=0‏ » وهي قيمة تقع خارج مدى 


إلى حد معقول . والإجراء الصحيح ف هذه ا حالة 
والوحدتان المتلائمتان كافيتان لتحديد خط الانحدار بالضبط . 


المعاينة المضاعفة EAV‏ 


جدول )١-١7(‏ النبة المثوية المثلى للتلاؤم 


للكسب من أجل | النسبةالمثوية النسبة المثوية 





ail,‏ كسب يمكن بلوغه في الدقة هو 100 بالمائة عندما يكون 1 6: وما لم 
يكن م مرتفغاء فالكسي يكون متواضعا. 

ومع أن النسبة المثوية المثلى للنلاؤم تتغير مع م » فإنه لا يمكن أن نستخدم 
ilies‏ من أجل جميع مفردات بيان إحصائي ؛ إلا نسبة مثوية واحدة فقط . وتبين 
الأعمدة على يمين الجدول (VAY)‏ النسبتين المثويتين للكسب في الدقة عندما يكون 
ثلث أو ربع الوحدات في حالة تلاؤم . وتشكل كلتاهما تسوية جيدةء وذلك باستثناء 
المفردات التي يتجاوز م من أجلها 0.95 . 


ويعطي Kulldorff‏ )1963( مناقشة مستفيضة لهذا النموذج > ويدرس الحالة التي 
يمكن أن تختلف فيها تكلفة قياس وحدة متلائمة في المناسبة الثانية (أي وحدة قيست 
سابقا) عن تكلفة قياس وحدة غير متلائمة» ولا يفترض حجوم عينة متساوية في 
مناسبتین . وهكذاء وباستثناء ما كان من التكاليف Ét‏ نجد أن تكلفته في المناسبة 


. الثانية هي‎ 
C2 = Mem + :يعي‎ 2 - mb tu (12.77) 


حيث به /» = 8 , وإذا كانت حجمم العيّنة نفسها في الملاسبتين؛ بحيث إن 
am + ۴‏ فنجد النسبة المثل لعدم التلازم في المناسبة الثانية بأخط الغباية الصغرى ل 


i‏ تقئية المعاينة الإحصائية 
A‏ 





t 
=[nd+u(1— جوم‎ ~ Hp 
[nd + u( =a 2 =l +1 اد‎ =f) (12.78) 





CuS2 


حيث les u/n‏ ۷ فتأخذها من )12.74( . وإذا كان 8>1 . أي أن التلاؤم أقل AAS‏ 
فالنسبة JA‏ للتلاؤم هي dide‏ بالطبع› » أكبر من القيم المعطاة في الجدول (YN)‏ 
ويعالج أيضا TEL ULL‏ يُفترض فيها تساوي التكاليف في المناسبتين . 
ds‏ بعض التطبيقات ply‏ البيان الإحصائي للمناسبة الأولى عدة متغيرات 

مساعدة ترتبط ب در وأحدها بالطبع سيكون ,ير كالمعتاد. وعلى سبيل المثال» عند 
تقدير عدد Sly, eUl og‏ يقتلها صياد واحد في أونتاريو من 1968 إلى 1969 وجد 
a) Sen‏ 1973( أن sus‏ طيور الماء المقتولة لكل ae) ale‏ أيام الصيد في 1967 
و 1968 كان كل من مرتبطا ب Gy ya‏ ذلك البحث oe‏ التحليل السابق إلى ا حالة 
التي يجري فيها تعديل CEN‏ لانحدار خطي متعدد على المتغيرات المساعدة» وحيث 
تكون حجوم ٤ Lidl‏ المناسبتين غير متساوية . وفي حالة عينات كبيرة متساوية 
الحجم يكون التغيير الوحيد في )12.76( الخاصة =- Vopr Fa’)‏ هو أن نضع بدلا من 

م المربع2ه لمعامل الارتباط المتعدد بين يبروالمتغيرات المساعدة (مفترضين تو توزيعًا طبيعيًا 
بعدة متغيرات). والنظرية المقابلة المتعلقة JUL‏ التي Jd‏ فيها Las, Jam‏ للتقدير 
النسبة بعدة متغيرات معطاة في Sen‏ )1972( » من أجل حجوم اوقب ds‏ 
b) Sen‏ 1973( من أجل حجوم عينة 4 غير متساوية . 


Y-Y)‏ 1( المعاينة في أكثر من مناسبتين 

درست المسألة العامة للاستبدال من قبل Yates‏ (1960) و Patterson‏ )1950( 
وذلك بالنسبة لكل من التقديرات الراهنة وتقديرات التغر. وعند وجود أكثر من 
مناسبتين. تزداد فرص الاستخدام المرن للبيان الإحصائي . وفي المناسبة / يمكن أن 
تكون لدينا أجزاء من - العينة eee‏ الاس (h-1)‏ « وأجزاء eta‏ كن 
المناسبتين (h-1)‏ و )2- ebay (h-‏ جرا . وفي حاولة تحسين التقدير الراهن « يمكن أن ڪت 
انحدارًا متعددا يتضمن جميع OYE‏ التلاؤم مع مناسبات سابقة . ويمكن أيضا تعديل 
أو تنقيح التقدير الراهن الموافق للمناسبة c (A-1)‏ بعد معرفة البيان الإحصائي الموافق 


£44 المضاعفة‎ ishli 


آلب ا gies ds LA‏ المنقح يمكن الاستفادة من انحدار 
المناسبة (h-1)‏ على LAS‏ المناسبتين (۸-2) و ۸ . وذلك بفرض أنه تتوافر لنا أجزاء من العينة 


متلائمة بصورة مناسبة . 


وتحوي هذه الفقرة مدخلا إلى الموضوع . وسنقصر انتباهنا على التقديرات الراهنة 
gl‏ لا نستخدم فيها الانحدار إلا على العيّنة السابقة مباشرة. وينتج هذا بعض 
الخسارة في الدقة» ولكن وباعتبار أن الارتباط م يتناقص dale‏ كلما ازدادت الفترة 
الزمنية بين المناسباتء فمن النادر أن تكون الخسارة في الدقة كبيرة. ونفترض هنا أن 
التباين 57 » foley‏ الارتباط م بين قيمتي المفردة على الوحدة نفسها في مناسبتين 
متتاليتين» يبقيان ثابتين في مجمل المناقشة . 


, المناسبة ال #لنفرض أن ,”و ,»هما عدد الوحدات المتلائمة وغير المتلائمة‎ dy 
على الترتيب» مع المناسبة ال (۸-1) فتقديرا ,۴ التي يمكن القيام با معطيان في الجدول‎ 
هو أننا‎ (AVY والتغير الوحيد في الإجراءات عن المناسبة الثانية (جدول‎ »)۳-١۲( 
نستخدم في التعديل الانحداري للتقدير المحسوب من الجزء المتلائم. التقدير‎ 
Jri بدلا ون متوسط العينة‎ Fra oul 

جدول )"-١7(‏ تقديرات, في المناسبة ال h‏ 







S? 

u Whau 

S?(1-p°) 
m 









1 
+p :)ا‎ = Wn 


وتباين التقدير المتلائم Fi’‏ في الجدول (Y-Y)‏ مستخلص من المعادلة 
)12.49( ونلاحظ أن )١(‏ ” هنا تقابل + في(12.49) و(ب) نضع (,- ۷)7 ”م بدلاامنالحد 
pS"‏ في (12.49) الذي يساوي B?V(z’)‏ باعتبار أن م =8 عندما يكون LUS‏ في 
الناسبات AN‏ و,_يوتقابل P‏ في التحليل الوارد من قبل . 


تقنية المعاينة الاحصائية 


5 . ذا استخدمنا 5 è‏ 
ودر الآن الد اي i KIA‏ المثلى تزدا EF am‏ 
; :اسة ; ¿ ال Elm /n‏ تزداد باطراد ى المناسار 
والترجيحات JI‏ في كل مناسبة . وسنجا "ل „In‏ ر : بات 
oe‏ د ضيه ة مء tall‏ 
المتتالية» وتتقارب سرعه من 2° 
l 1‏ د اد العم | as‏ ل اهو 
وبالترجيح وفقا لعكس التباين يكون التقدير لأفضل ل Pin‏ 
Yn = Panu’ + )1- Dy) Fam’ (12.79)‏ 
حيث bn = Wh / (Wa + Wyn)‏ وهذا يعطي » 
کو( 
Wau + Wam n‏ 
حيث يرمز ۾ لنسبة التباين في المناسبة A‏ إلى التباين في المناسبة الأول . وبتعويض 
ja | Wau, Wan‏ الحدول (۳-۱۲)» نجد» 





V(Jn) ga م-1)‎ ) P 8h-1 
Mih n 


ونختار OVI‏ ,”و ,»بحيث يجعلان هذه الكمية أعظم ما يمكن. وبالتالي 
يجعلان Vn!)‏ أصغر ما يمكن. وبكتابة ,”-”=,». واشتقاق الطرف الأيمن 
من )12.80( بالنسبة إلى om,‏ نحصل على 


سكاف (Ao‏ يت 
m, Mh n‏ 
وهذه تعطي لدى حلّها بالنسبة ل ب المخلء 
a 2‏ 
a I (12.81)‏ 


n 8, -1(1+V1 —p’) 


pE‏ تعويض هذه القيمة في )12.80( تصبح العلاقة بعد بعض العمليات 
U:‏ 


E حيس‎ 1p )12.82( 
8h gy (1 +V¥1-p") 
هذه العلاقة على الشكل,‎ LES ويمكن‎ 


المعاينة المضاعفة \ O°‏ 


سصة+1اعحتى 
حيث ,1/8 > 7۸و 1 = ع/1= ,۶ . والاستخدام المكرر لعلاقة التتالي هذه يعطي . 
"1 | 
1-b‏ 
حیٹ (م-1+۷1)/م-1/-1)= م . كما نجد من )12.82( أو بها أن1 > ط>0ء 


فيكون عامل التباين Boo såll‏ 


+p" =‏ سيد a HR‏ رسك 
8h‏ 


go = 1-b = (12.83) 


وبالتالي فان تباين on”‏ ينتهي إلى . 
2 
n 1+V1-p?‏ 
وأخيراء نحصل من )12.81( على rin Sle‏ على الشكل. 

1 7م-1ل/ا روم 


maip) 2‏ » 
وذلك بصرف النظر عن قيمة م . 
ويبين الجدول (EVY)‏ النسبة المثوية الثلى للتلاؤم #/,:100. كا وجدناها 
في )12.81( - والتباينات الناتجة من أجل 0.95 ,0.9 ,0.8 ,0.7= مومن أجل سلسلة من 


اقيم ل . 


Væ) = (12.84) 


جدول Y)‏ £1( النسبة المئوية المثلى للتلاؤم والتباينات . 


100m,/n للتلائم‎ / Ea = 2V(9y)/S* 












= م 


= م 
0.9 


0.7 0.8 0.9 0.95 





hen Yl تقنية المعاينة‎ oy 


وعند الوصول إلى المناسبة الرابعة تكون النسبة المئوية AI‏ للتلاؤم قريبة 
من 50 من أجل جميع قيم ANI \p‏ مع أن الجدول يشير إلى قدر أصغر من التلاؤم 
J‏ المناسبتين الثانية والثالثة .وتكون التخفيضات J‏ التباين »( ع -1)» متواضعة إذا pols‏ 


أقل من 0.8 . 


Y)‏ 11( تبسيطات وتطورات إضافية 

في التطبيق العملي قد يحتاج التحليل السابق إلى تعديل. فقد افترضنا أن 
سياسات الاستبدال ها التكاليف وإمكانات التطبيق نفسيهما. وني المجتمعات البشرية 
pad‏ أن تكون التكاليف الميدانية أقل إذا احتفظنا بالوحدات نفسها في عدد من 
المناسبات . وإذا كنا نهتم بتقدير التغير في مجموع المجتمع أو متوسطه. op‏ هذا العامل 
يشير Lat‏ فى oll‏ علادمة ast‏ من تف الوحدات بين ساسبة والمناسبة الى تليها. 

ومن المريح Lao!‏ الاحتفاظ بالترجيحات ونسب التلاؤم as Yu ca‏ تغييرها 
في كل مناسبة. وبالتالي سنتقصى تباين In!‏ وتباين تقدير التغير (._وتز- (Fr‏ عندما 
لبقي cm‏ » أرهاثابتة . ونستمر في كتابة ?/n‏ كرع = Vn)‏ » مع أن القيمة الفعلية 
ل bsg,‏ عن تلك التي رأيناها في الفقرة السابقة . 

والتقدير OYI‏ هو 


سرلا( - 1( + رتاف > yn‏ 


وبتعويض العبارات الخاصة بالتباينين (من الجدول e (Y-A Y‏ نجدء 


Sy 2V Snu) + )1 - $)” VFnm’)‏ حدم 7م 





-8 (9 -1):م* 5 (1-$)(1-p2)]‏ 2 
لمعي ع ف ,غ 
ومنه» 


8h _ £, 120| a-o )12.85( 
m 


حيث ۸/۸ = ۸ ,۸ | = , لنكتب هذه العلاقة على الشكل. 


المعاينة المضاعفة ۳ Oe‏ 


En = a + رهط‎ 
eg =1 وبالتطبيق المتكرر نجد» باعتبار‎ 
a(1—-b"~") h-1 
کے‎ 
Eh 1-b b 


وب أن *(#-2)1م- فط أقل من الواحد فقيمة النهاية هي » 
5م-1)*(م-1)س+ةهد_ a‏ 
© )1-9( م-1]سم  1=b‏ ه85 

ويمكن إيجاد قيمة الترجيحة 4 التي تجعل dle‏ التباين أصغر ما يمكن 
باشتقاق (12.86) . وهذا يقود إلى معادلة تربيعية جذرهاء 

_Vi=piV =p? Fue -VT 
a 2A0 

وفي Qld‏ العملية » سوف لا تكون قيمة © معروفة بالضبط وستختلف من 
مفردة إلى مفردة . ويمكن عادة اختيار قيمة تشكل تسوية وسطًا. ومن الواضح أن ope‏ 

سوف لا تكون أقل من ۸/ں = cu‏ باعتبار أن الجزء المتلائم من العينة يعطي دقة 
أعلى» على أساس العنصر الواحد. من الجزء غير المتلائم . وعلى سبيل JA‏ في 
حالة 0.25-س . أي أن ربع العينة غير متلائمء نجد أن bo‏ هي 
0.216 < 0.198 و 0.164من أجل م slic‏ 60.75 0.8و 60.9 على الترتيب . واختيار 
4-2 قد يكون Luks‏ لهذا المدى من قيم م 

patel;‏ التثير» اتبجد: 


V(I, - تر‎ = VEn) + V(Jh-1) - 2 COV (Jn Jh-1) )12.87( 


(12.86) 


ولإيجاد > التغايںء نلاحظ أنه ]13 كانت Yaira‏ ,زور القيم الخاصة بالوحدة 
في المجموعة المتلائمة في المناسبتين OP » )۸-1( gh‏ نموذجنا هي 
Yai = Yp +p(Yn-1,i — Yr—1) + eki‏ 
حيث ال ,» مستقلة عن ال بر . وبالتعويض نجد من هذا النموذج col‏ 


Fam = Yum +P(Jh-1 Jn-1.m) = Yn + P(Fn—-1— Yn—1) + ست‎ 





و 1 





ica‏ المعاينة الإحصائية 
٠ 1‏ 6 .= 


وبالتالى يكون تغاير ر Fay‏ هو Oy PVT»)‏ 


COV (Jah -1) = cov (OF, + (1 —~b)Vam' 17-1) (م-1)مء‎ (7 -,) 


ae P‏ هذا 
باعتبار أن Fru‏ مستقل عن بم ومن )12.87( يعطي هذاء 
pien 5‏ 
ا ”جح V‏ 
On - Fr) n 8a + 8n-s[1—2p(1-4)} )12.88(‏ 
ومن (12.85) و (12.87) يمكن حساب تباينات Fh) Hh!‏ الموافقة لأية قيم 
ل dim‏ و Sais ٠.2‏ الحدول Y)‏ 9-1( التب المئوية للمكاسب الناتجة في فعالية 
هذه التقديرات» بالنسية إلى التقديرات التي حصلنا عليها من عينات مستقلة 3 
الماناسبتين. ونسب التلاؤم IF يه١ = m/n‏ وقد اخذت الترجيحة $ 
مساوية ل 0.35 في حالة a=}‏ و0.20في حالة A=}‏ 
جدول (5-17) المكاسب في دقة فعالية التقدير الراهن'رتر وتقدير التغير (,- 74 Vn’‏ 
نسب التلاؤم: ل و 


التقدير الراهن : النسبة ا مثوية للكسب = Vlg,‏ 1001-8 . 





= 
Nin 
alw 


2 14 10 22 14 3 19 4 22 
3 16 14 30 20 52 32 67 39 
4 17 15 32 24 59 40 7 52 
o0 17 15 33 26 62 50 89 74 





RG" 15 10 27 18 56 40 — —‏ 
تقدير التغير: النسبة ا لمئوية للكسب = h 100(2-8' J/g",‏ 








106 153 156 233 245 399 326 565 
113 160 170 245 277 415 365 8 
115 160 174 251 285 424 388 603 
115 163 178 251 292 440 397 624 


نم نا هھ 8 


— ل 605 381 269 166 163 101 RG‏ 
© موصوفة على الصفحة Or}‏ 





المعاينة المضاعفة 0:0 


وليس جما يدعو للدهشة أن تكون المعالم البارزة للجدول ahs «(0- VY)‏ ل 
الكبيرة في فعالية تقديرات التغير عندما OS‏ م مساويًا على الأقل 0.7 . وفضلا عن 
زرك Ob‏ زيادة نسبة التلاؤم من إ إلى 3 تنتج مكاسب ضخمة في فعالية تقديرات 
التغير» على حساب خسائر أصغر ف فعالية التقديرات الراهنة . . وتقرح النتائج أن 
الاحتفاظ ب و 42 د أو ۽ من مناسبة إلى الأخرى. قد يكون سياسة عملية جيدة. إذا 
كانت التقديرات الراهنة وتقديرات التغير جميعها مهمة. 

ومقارنة المكاسب في الفعالية من أجل التقدير الراهن بتر في الجدول 
j‏ 0(« مع المكاسب المثى في الحدول (EVV)‏ تقرح أنناء بعد المناسبة الثانية. 

نخسر القليل من الدقه باستخدام ترجيحه 4 anl‏ ونسسمة تلاؤم مشبتة » وذلك ما d‏ 
يكن 0.95 < م . 

وإذا تجاوز م ال 0.8 فيمكن وضع 1 بدلا من معامل الانحدار c b=p‏ 
مع خسارة إضافية بسيطة فقط في الدقة. وهذا يعطي تقدير”بترمن SSA‏ 
١) )12.89(‏ بولا - Sam‏ + -/ت[)(ف -1) + Yn” = Py‏ 

d الإحصاء‎ er «المسح الجاري للمجتمع). ومو اسم مهم يموم به‎ dys 
وهكذا‎ wrt يدل ربع وحدات المرحلة الثانية كل‎ i الولايات المتحدة 5 بصورة‎ 
تبقى أسرة من العينة ضمن العيّنة لأربعة أشهر متتالية. وتحذف الأسرة في الأشهر‎ 
الثانية اللاحقةء إلا أنها تعاد ثانية لفترة أربعة أشهر أخرى»› مما يزيد قليلا من دقة‎ 
المقارنات بين عام واخر‎ 
وللتقدير المركب المستخدم في هذا المسح شكل يتصل ب (12.89) إلا أنه يختلف‎ 
In” =(1—K) Jn + K (Fh + Fam ~ ل وا‎ (12.90) 
عامل ترجيح ثابت. والفرق هو أن التقدير الراهن بتر » من أجل العينة‎ K حيث‎ 
سو‎ © Fam في (12.89) . والمقادير‎ Fy بسجملهاء يأخذ مكان ال‎ 
هي التقديرات النسبةء من نوع لا يخلو من التعقيد.‎ (12.90) I? 

Hurwitz « Hansen معط ف‎ ( Bershad (ويعود إلى‎ Ir” ph 





Ory‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


و Madow‏ )1953( ؛ انظر أيضًا الملحق في Hansen‏ واخرون )1955( وتقدير التغير من 
شهر إلى شهر هوء 
تر = yn"‏ = برك 

La,‏ أن الوحدات الأولية تبقى بدون تغيير فإن مركبات ما ضمن الوحدات 
Vn‏ و AWA)‏ فقط التي تتأثر بسياسة تدوير العينة . 

وقد درس 1830 و Graham‏ )1964( إنجاز مقدّرات مركبة في سياسات تدويرية من 
هذا النوع » يبقى بموجبها مستجيب ما ضمن العينة لمدة + شهراء ثم يخرج منها mill‏ 
sl age‏ واستخدموا TES‏ مصور ارتباط il‏ ومصور ارتباط خطي » olay.‏ إلى 
الصفر. وقد درس Graham‏ )1973( مصور ارتباط أكثر تعقيدًا ونحتاجه في حال وجود 
ارتباط عال بين الأشهر (h-12) gh‏ . 

ومكاسبهم في الفعالية في حالة =٥ sr=2,4‏ تقابل نتائج الجدول d (8-1 Y)‏ 
UL‏ 3» 4= ۾. dy‏ مصور ارتباط أسي يكون الارتباط بموجبه بين نتيجتين من 
الرحدة تشمهافى لاسن > هر “م GS‏ الاسطر Judi GRG SAM‏ 
Y)‏ 0-1( النسب المئوية للمكاسب ف الفعالية E‏ حالة 078,9 p=‏ ومع 
كل م يستخدمون في (12.90) قيمة × المثلى في التقديرات dal J!‏ وذلك عندما 
+٥‏ ۸ وکا Cry‏ الجدول (۲٠-ه).‏ يجدون Lal‏ أن المكاسب في الفعالية عند تقدير 
التغير أكبر بكثير في المقدرات المركبة منها في المقدّرات الراهنة . 

dy‏ إطار Ast‏ شمولاً ناقش :5600 و Smith‏ (1974) دور طرق المتسلسلات الزمنية 
في وضع التقديرات» في مسوح مكررة من أنواع مختلفة . 

وفي سياسة تدوير أخرى» تسحب عينة جديدة في كل مناسبة» بدون أي 
تلاؤم . ومع معاينات أسبوعية أو شهرية. تكون هذه الخطة مناسبة عندما ينصب 
الاهتمام الرئيس على التقديرات السنوية وإلى مدى أقل على التقديرات نصف السنوية 
أو ربع السنوية؛ كما في مسح يتعلق بالمرض مع asbl‏ على الأمراض الزمنة» على 
سبيل المثال . وإذا كان الاستبيان e at‏ من أجل أي وحدة» على نتائج الشهر السابق 
sal‏ إلى الشهر الجاري , فيمكن اعتبار تقديرات مركبة من JEN‏ 


المعاينة المضاعفة 


(Vr—1— Yr-1.) (12.91)‏ بره + Yh‏ = امل 


حيث بز = تقدير مأخوذ من بيان إحصائي حديث في العيّنة الراهنة . 

. تقدير مأخوذ من البيان الإحصائي لشهر سابق في العينة الراهنة‎ = Frin 

. تقدير مركب يتعلق بالشهر السابق‎ = Vr-1 

وقام بالتناقشة الشظر 4 Hurwitz « Hansen‏ و Madow‏ )1953( 
و Woodruff‏ )1959( » الذين طبقوها في مسوح تتعلق بمبيعات (Gall‏ 
و Eckler‏ (1955) . وفي مسح لتجارة Gall‏ ينطوي التقدير المركب على التقدير النسبة» 


فهو من الشكل , 





=- Ww _ = Yh — 
Jn" = (1 Wont ور | سد )بن‎ 

حيث W‏ عامل ترجيح . وبا أن الارتباط من شهر إلى شهر مرتفع anes‏ يساوي 
ف المتوسط حوالي 0.98 « فالمكاسب ف الدقة g‏ مكاسب كبيرة . وبعد شهر يحسب 
تقدير مركب محسّن للشهر ۸ » مستخدمين النتائج المتعلقة بالشهر / من العينة الجديدة 
المأخوذة في الشهر (h+1)‏ . 

ومن الجوهري > في هذه الطريقةء أن تكون ا التي لحمل 
عليها من العيّنة الراهنة عن الشهر السابق معلومات دقيقة . وقد لا يكون الأمر كذلك 
عندما تعتمد المعلومات الإحصائية على الذاكرة غير المسجلة للمستجيب» ومع ذلك 

“ls |:‏ ج م الفوع الذي يسجله 

فيمكن للطريقة أن تعمل بنجاح إذا كانت المعلومات من النوع الدي ي 
المستجيب بعناية بحكم العادة أو الروتين. 


تاريخ at‏ 
١5‏ خصص مبلغ 0 5 مسح إحصائي يدف إلى تقدير نسبة . يه 
المسح SM‏ 10 § لكل وحدة معاينة iim‏ وتتوافر علوت هن alee‏ كلق 
0.25 $ د معاينة جزئية» عا يمكلا dys‏ تصنيف الوحدات إلى طبقتين من 


1 : الطقة 1 و 40.8 الطبقة 2 فقدّر 
pa” i = 7 30.2 4224 | To 8 <a ‘ eo 58‏ 58 


القيم المثل cin’ ont‏ والقيمة الناتجة x Vipu)‏ هل تنتج 


ahh‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


فو ق المعاينة غير المضاعفة؟ (يمكن تجاهل النسب (MIN, IN,‏ 
(HIN)‏ من أجل w,‏ في التمرين NY)‏ أوجد نسب 
التكاليف './ء التي تكون المعايئة المضاعفة معها AST‏ وفرا من المعاينة غير المضاعفة . 
)1-11( يحوي مجتمع L‏ من الطبقات ذات الحجوم المتساوية. وإذا كان 
.ما يرمز لتباين متوسط عيّنة عشوائية بسيطةءو| با LAV,‏ التباينان الموافقان لمعاينة 
عشوائية طبقية بمحاصّة تناسبية» ولعاينة مضاعفة مع تقسيم إلى طبقات» فبين أنهى 
على وجه التقريب» يكون» 





L(Y, - Y? 
n Vran = Sy + 
L 
n Va = وى‎ 
5 L(Y,- ¥) 





حيث 5 هو التباين الوسطي ضمن الطبقات . (يمكن الافتراض أن كلا من N‏ 
و '#كبير بالنسبة إلى L‏ » كا يمكن الفرض Gn,=n/L ob‏ المعاينة المضاعفة) . 

ومنه إذا كان (RP),‏ يرمز للدقة النسبية لعينة طبقية إلى عينة عشوائية بسيطة» مع 
تعريف موافق ل (RP),‏ فبين OF‏ 


(RP), 


(RP > ب‎ (n/n')[(RP),, — 1] 


وفي حالة ?= (RP)‏ ارسم erin’ plin(RP),,‏ كم يجب أن تكون هذه النسبة صغيرة 
حتى تكون 1.9- (RP)‏ ؟ 

(؟١-5)‏ إذا كان 0.8-م في المعاينة المضاعفة مع الانحدارء فكم يجب 
أن يكون '۸ بالنسبة إلى ” » إذا أردنا أن تكون الخسارة في الدقة» العائدةء إلى أخطاء 
المعاينة في متوسط العيّنة الكبيرة» أقل من 10 بالمائة . 

)024%( في أحد تطبيقات المعاينة المضاعفة مع الانحدار. كان حجم العيّنة 
الصغيرة 7 وحجم العينة الكبيرة 300 . والحسابات التالية تتعلق بالعيّنة الصغيرة: 


المعاينة المضاعفة 


E (y, -7V = 3 F (yı = y)(xı =£) = 5114, I(x - ¥)? - 8 


احسب الخطأ المعياري لتقدير الانحدار ل ۲ . 

امام لي سالة 07095 GAZ‏ من المعلومات aaa lar Yl‏ اون 
»)٤-١١(‏ والمتعلقة با ax‏ أن تكون عليه النسبة المثل للتلاؤم ای الدقة 
بالنسبة DL‏ عدم التلاؤم . احسب النسبة المثوية الموافقة للكسب في الدقة إذا احتفظنا 
بثلث الوحدات من المناسبة الأولى إلى الثانية » ثم احتفظنا بنصف الوحدات في كل 
مناسبة لاحقة . 

(VAY)‏ في معاينة عشوائية بسيطة في مناسبتين. لنفرض أن التقدير في المناسبة 
الثانية هو Lady‏ لرموز الفقرة (AN-N Y)‏ 

Fam Fim) + 072‏ + 1-01( = "رر 

col Sy ee متجاهلين الت م‎ )( 


?$ , [(م1-2)س+]] 
i + }‏ — }$ 


5 
v= | )1- 3 


حيث /لا = مر (JA = m/n,‏ في حالة م ۸ pi‏ معطاة أوجد قيمة © التي VISE‏ 
أصغر ما يمكن. oy‏ أنه إذا تجاوز م النصف فإن أفضل ترجيحة 4 تقع 
نإل عا و +H)‏ 1)/مر . 

(۸-۱۲) في حالة 1 حر p=08 =f‏ و p=0.9‏ 6 قارن بين V5.‏ 
ي التصرين السابق وتباين تقدير الاتحدار اركب الأمثل بو » كا تعطيه المعادلة 
)12.74( . 
j> jrd)‏ 2م عندما يكون 3 عرو 4-4 عندما يكون إ| -م). GE‏ 
من أجل هذه القيم ل م أن دقة التقدير "يتر مساوية تقريبًا لدقة I‏ في حالة 
deer!‏ حالة p= li‏ 

)4-11( نسحب عيّنة مستقلة حجمها ” كل شهر. ومن أجل العيّنة المأخوذة في 
ك شهرء نحصل على معلومات إحصائية عن الشهر الراهن والشهر الذي يسبقه. 
لقع تقديرًا i Us‏ كما في )12.91( ¢ فقرة .)1-1١17(‏ 





CAR‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


Ön =r FAnn- Fn-in) 
8 والنموذج هو‎ 
Yu = Yn +0(Y_14- Y, + eu 
: )١( تباين (2م-1)'. بين أن‎ Yee مستقلة عن ال رولكل‎ Eu حيث‎ 
Yn — Y, =é, +, (Jh -1 z Y,-.)+(p - h(a - 1,8 2 Y,-1) 

(ب) إذا كان «/*كيع VANE‏ حيث*5 ثابت في جميع المناسبات. فعندئذ» 

“ىف - 0( + Ar Br-1‏ + 2م -1) = بع 
(ج) القيمة المثلى (,_رع +1)/م= dn‏ والقيمة المثلى الناتجة ,مهي , 


p? 


1+ g,-; 





1= »8 
(د) le‏ ,مهي *م-1/ = go‏ . وهذه النتائج أعطاها Eckler‏ )1955( . 

-V‏ إذا VG) VODE‏ = ,ع د Eg = ۷)(/ VOR)‏ الفعالبات النسبية لتقدير 
الانحدار الخطي وللتقدير النسبة لمتوسط عينة عشوائية بسيطة » فبين أنه من أجل كل 
من تر Or Sin‏ الفعالية النسبية ل 7 في معاينة مضاعفة مع اختيار أمثل 
ل Jaléy n/n’‏ 1/27 ) . 


VE-1)‏ +6/(1< يع 


وبالتالي لاحظ أنه مع أي من هذه التقديرات سوف لا تكون المعاينة المضاعفة مرتفعة 
الفعالية ما لم تكن cle!‏ صغيرة Ia)‏ أصغر من 1⁄10 ). وعلى سبيل الالء 
في حالة E=6, c/c'=1/10‏ يعطي 1 رط . 

)١١-۱۲(‏ في معاينة في مناسبتين» لنفرض أن 5 - ,5 - ,ك وأن العيّنات كبيرة 
بحيث إن ales‏ انحدار Yu‏ على yu‏ واتحدار yn‏ على ya‏ في الجزء المتلائم من العينات في 
المناسبتين يساويان م0 بتقريب جيد UE‏ نضع تقديرًا یتر کا في الفقرة (N-A Y)‏ 


s 


col بين‎ 6 Yu Lyi مستخدمين انحدار‎ yy “Le وتقديرا‎ 


1 EY _ 25*1 (م-‎ 
(i) V(y2 = Jı “nmu 


المعاينة المضاعفة CRR)‏ 


(i vrty) te 

(إحدى طرق القيام بهذا هو التعبيرعن dlyas grej)‏ خطية في (Vom * Fim)‏ 
(Fou t Irs)‏ وهي غير مترابطة) . 

وكما تقترح البداهة, لاحظ أن (i)‏ يبلغ قيمته الصغرى عندما 0=» » بين 
يبلغ (ii)‏ قيمته الصغرى u=n be‏ . 

)1-17( تحدث الحالة الأكثر ملاءمة لتطبيق الطريقة المذكورة في التمرين 
)1-1( عندما تكون النسبة الحقيقية صفرًا في الطبقة 1 . ويحدث هذا عند تقدير العدد 
الكلي لوحدات المجتمع التي تمتلك صفةء تكلفة قياسها مرتفعة» وتكون هناك صفة 
ثانية تكلفة قياسها زهيدة. وبحيث إن الوحدات التي تمتلك الصفة a‏ هي فقط 
التي يمكن أن تمتلك الصفة الأول . في عينة عشوائية بسيطة حجمها gars ٠ n'‏ عدد 
الوحدات m’‏ الي تمتلك الصفة 2 . ثم نسحب عينة جزئية حجمها vm' = m'/k‏ من 
بين هذه الوحدات» ونحصي من بينها عدد الوحدات التي تمتلك الصفة 1 . 


)١(‏ من النظريتين (۱-۱۲) (YAN‏ بین أن P= Morn‏ تقدير غير منحاز 
Y,-‏ بتباين يساوي » 


و 





السلا 8-34 هدك 

vy) a, (1 + |‏ 
حيث ,۲ و (PAP)‏ هي نسب المجتمع التي تمتلك الصفتين 2,1 على الترتيب . افترض 
أن +P)‏ ,1/۸)۴۶ مهمل . 


(ب) بفرض c=10‏ ,1- “© يخمن الباحث أن 2120.25 P,=0.15,‏ هل تجد المعاينة 
المضاعفة مربحة E‏ هذه الحالة؟ 


روتنك لان لمح rn‏ 


pleas‏ الخطأ في 
المسوح الاحصائية 

)1-11( مقدمة i‏ 
تفترض النظرية المقدمة عبر الفصول السابقة بكاملها استخدام نوع من المعاينة 
الاحتمالية» وأن الملاحظة رمن الوحدة :هي القيمة الصحيحة من تلك الوحدة ويرز 
(be‏ التقدير فقط من تغيرات المعاينة العشوائية التي توجد عند قياس « من الوحدات 

بدلا من وحدات المجتمع ال ١‏ بكاملها. 

وتصح هذه الفرضيات بصورة جيدة تقريبًا في الأنواع الأبسط من المسوح 
الإحصائية التي تكون أدوات القياس فيها dado‏ ونوعية العمل LA sje‏ في المسوح 
الإحصائية المعقدة» وبصورة خاصة تلك التي تنطوي على مسائل قياس صعبةء فقد 
تكون هذه الفرضيات بعيدة عن الصحة . وهناك BW‏ مصادر إضافية للخطأ يمكن 

تواجدهاء وهي كما بلي : 

-١‏ الفشل في قياس بعض الوحدات في العينة المختارة. وقد يحدث هذا نتيجة 
الإغفالء أو بسبب الفشل في تحديد أماكن بعض الأفراد في المجتمعات البشريةء 
أو رفضهم الإجابة عن الأسئلة في حال معرفة أماكنهم . 

Bs أخطاء ء القياس في الوحدة. فقد تكون أداة القياس منحازة أو غير دقيقة.‎ Y 
المجتمعات البشرية » قد لا يمتلك المستجيبون معلومات دقيقة أو أ: نهم قد يعطون‎ 
. أجوبة منحازة‎ 

. 'تندرج بعض الأخطاء عند طباعة وترميز وجدولة النتائج‎ -Y 

وتضطرنا مصادر (hd!‏ هذه إلى تعديل نظرية المعاينة المتعارف عليها. والأهداف 
الرئيسة JA‏ هذا التعديل» هي إرشادنا إلى كيفية توزيع الموارد بين هدف تخفيض 


o1۳ 


i‏ تقنية المعاينة الاحصائية 
:١ه‏ 


أخطاء المعاينة العشوائية. وهدف تخفيض الأخطاء الأخرى» وأيضا لتطوير طرق 


)۲-٠۴۳(‏ تأثيرات عدم الاستجابة 
سنستخدم مصطلح عدم الاستجابة للإشارة إلى الفشل في قياس بعض 
الوحدات في العيّنة المختارة. ومن المريح في دراسة عدم الاستجابة أن نفكر في 
الجتمع» وكأنه منقسم إلى «طبقتين». تحوي الأولى جميع الوحدات التي يمكن 
الحصول على قياساتها في حال وقوع هذه الوحدات في العينة » والثانية تحوي الوحدات 
التي لا نستطيع الحصول على قياسها. ويعتمد تركيب الطبقتين بصورة صحيحة على 
الطرق المستخدمة لإيجاد الوحدات. والحصول على المعلومات الإحصائية dy‏ مسح 
إحصائي تتم فيه» عند cing pall‏ ثلاث زيارات على الأقل لكل بيت» ويقوم فيه 
مشرف. يتمتع بقدرات استثنائية على الإلحاح في المتابعة» بزيارة جميع الأشخاص 
الذين يرفضون إعطاء معلومات إحصائية. نقول إنه في مثل هذا المسح ستكون طبقة 
«عدم الاستجابة» أصغر بكثير من مسح تتم فيه محاولة واحدة فقط لكل منزل. 
وتقسيم المجتمع هذا إلى طبقتين متميزتين» هو بالطبع مبالغة في التبسيط. إذ 
يلعب الحظ دوره في تحديد ما إذا كان سيتم إيجاد وقياس الوحدة : في عدد معطى من 
المحاولات . dy‏ تحديد أكثر WS‏ للمسألة» يمكن أن لحق JS‏ وحدة Veet‏ يمثل 
فرصة قياسها بطريقة ميدانية معطاة» وذلك في حال وقوعها في العينة . 
ولا تقدم العينة أ ية معلومات حول طبقة «عدم الاستجابة» ولنرمز ها بالطبقة 2 
. وقد لا يكون ذلك مها إذا استطعنا الافتراض ob‏ خواص الطبقة 2 هي خواص 
الطبقة 1 نفسها. وعلى أي حال» فحيث| فحيث| أمكن القيام بتحقيقات تبي أن وحدات طبقة 
«عدم الاستجابة» تختلف. في الغالب» عن الوحدات التي أمكن قياسها. ويظهر في 
الحدول )١1-١5(‏ توضيح لذلك. |> نستقي لا الإحصائية من معاينة تجريبية 
لبساتين الفاكهة في نورث كارولاينا )1946( . وقد dai‏ الأستبيان نفسه ثلاث هرات 
في البريد إلى أصحاب البساتين. وفيا يتعلق بأحد الأسئلة ‏ عدد أشجار الفاكهة - 
كانت تتوافر معلومات كاملة عن المجتمع Finkner)‏ ,1950( . 


مصادر الخطأ 3 المسوح الإحصائية ojo‏ 


جدول (۱-۱۳) الاستجابة OW‏ طلبات في استعلام بريدي 


متوسط عدد 1 ۴ 
456 10 300 الاستجابة للبريد الأول 
382 17 543 الاستجابة للبريد الثاني 
340 14 434 الاستجابة للر يد الثالث 
290 59 1839 غير المستجيبين للرد الثلاثة 
329 100 3116 جموع المجتمع 





ويتضح الانخفاض GOW‏ عدد أشجار الفاكهة لكل مزارع في الاستجابات 
المتتالية. فهذه الأعداد هي 456 للمستجيبين للبريد الأول. 38 للبريد SE‏ 
0 للبريد الثالث» و260لمن رفضوا الاستجابة للرسائل الثلاث . والاستجابة كانت 
في مجملها هزيلة . فقد قصر ما يزيد على نصف المجتمع في إعطاء معلومات إحصائية 
حتى بعد ثلاث محاولات . 

وسندرس OV‏ تأثير عدم الاستجابة على تقدير العينة ليكن N, N,‏ 
عدد الوحدات في الطبقتين» وليكن W«= 2/۸ Wi=Ni/N‏ أي أن AW,‏ نسبة 
عدم المستجيبين في المجتمع . ولنفرض أن العينة المسحوبة من المجتمع هي is‏ 
عشوائية بسيطة. فعند plij‏ العمل الميداني. تتوافر لدينا معلومات عن عينة عشوائية 
بسيطة من الطبقة 1 . ولكن لا تتوافر لنا أية معلومات من الطبقة 2 . وبالتالي يكون 
الانحياز في متوسط العينة هو: 

Eğ) -Y= Y,- Y= Y,-(W, Y, + WÝ) 

= WY,- ¥») (13.1) 


ومقدار ا ا الاستجابة في الفرق بين متوسطي 
الطبقتين. وبما أن العينة لا تقدّم أ ية معلومات حول OP » Fo‏ حجم الانحياز Jyt‏ 
ما لم يكن URE‏ وضع حدود ل ,¥ من مصدر ما غير البيان الإإحصائي للعينة . ds‏ 
الغالب» > تكون الحدود التي يمكن تخصيصها. . في حالة متغير مستمر. من الاتساع 


bis‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


بحيث تصبح عديمة الجدوى . 

وبالتالي نجد. في حالة متغير مستمرء أن أية نسبة كبيرة من عدم الاستجابة 
تجعل وضع حدّي ثقة مفيدين ل ¥ > بدءًا من نتائج العينةء أمرًا مستحيلا عادة. 
i,‏ هنا في موضع الاعتماد على بعض التخمين eb‏ يتعلق بحجم الانحياز» وبدون 
أية معلومات إحصائية تدعم هذا التخمين. 

وعند المعاينة من أجل تقدير نسب. تكون الحالة أسهل بقليل» باعتبار أن 
النسبة المجهولة رم في الطبقة 2 يجب أن تقع بين الصفر والواحد. وإذا كانت 
W,‏ معروفة» فتسمح لنا حدود رم هذه بوضع نة المجتمع ۲ . فلنفرض 
Lil‏ سحبنا عيّنة عشوائية بسيطة من «وحدة, Lily‏ حصلنا على القياسات في من هذه 
الوحدات . وبفرض ,#كبيرة بكفاية فإن 95% حدود ثقة ل ,م تكون معطاة بالعلاقةء 

د /رورم/2 + رم 


حيث (AP,‏ نسبة العينة. وتجاهلنا الت مم. 

وعندما نحاول اشتقاق عبارة aw‏ حول 7 » فإننا نقف على أرض ثابتة إذا افترضنا 
أن0 > seep,‏ إيجاد P,‏ وأن1 - seep,‏ إيجاديرظ . وهكذا يمكن أن ist‏ 
0 حدود ثقة على الشكل : 


Ê, = W,(p:-2Vpigi/m1) + W2(0) (13.2) 

Py = رم) ,لقا‎ + 2Vpigi/n,) + W2(1) (13.3) 

ومن السهل التحقق من أن هذه الحدود محافظة, أي أن : 
Pr(P, < P < Py)>0.95‏ 


ويمكن تضييق هذه الحدود Sus‏ من خلال مناقشة أكثر > Cochran)‏ « 
Tukey y Mosteller‏ 1954 « ص280) باعتبار أن Pr‏ لا يمكن أن تكون 0 و1 في الوقت 
نفسه |S‏ افترض أعلاه . 

وتكون الحدود واسعة إلى > مزعج إذا لم تكن Wy‏ صغيرة جدًا . Susy‏ الجدول 
)۲-٠۳(‏ القيمة المتوسطة هه الحدود في حالة عيّنة حجمها n=1000‏ وسلسلة من 


مصادر Wali‏ في المسوح الإحصائية | i‏ 
o\V 1‏ | 


ي ىم .. ويا أن الحدود في المعادلتين (13.2) و (13.3) تعتمد على قيمة ,#(عدد 
لاتجابات في العيّنة)» فقد أخذنا في حسابات الجدول (YIN)‏ قيمتها المتوسطة 
أي .m=nW,‏ 

وتتضح لنا الزيادة السريعة في طول فترة الثقة عندما تزداد Wy‏ وما يثير الاهتمام 
رراسة قيم ” التي سنحتاجها للحصول على الطول نفسه لفترة الثقة ى) لو أن ر كانت 
صِفرًا. ويمكن القيام بذلك بسهولة عندما تكون 0.50=,م ومن أجل ر# =5 بالمائةى 
of (YN) Syd A‏ نصف طول فترة الثقة هو5.6 . وحجم العينة المكافىء ,”تحت 
اشن أنه لا توجد أي «عدم استجابة». معطى بالمعادلة : 


5.6 = 2V(50)(50)/n, 
ne = 320 








! جدول (YAY)‏ 95 بالمائة حدود ثقة ل gaa) P‏ عنها كنسبة مثوية) وذلك عندما يكون 1000-, 
لسلا لل ا 


a y‏ النسبة المئوية 
1 النسبة المئوية في العينة لعدم الاستجابة 
100W, 5 10 20 50‏ 

0 (3.6, 6.4) (8.1, 11.9) (17.5, 22.5) (46.7, 53.2) 
5 (3.4, 11.1) (7.6, 16.3) (16.5, 26.5) (44.4, 55.6) 
10 (3.2, 15.8) (7.2, 20.8) (15.6, 30.4) (42.0, 58.0) 
15 (3.0, 20.5) (6.8, 25.2) (14.7, 34.3) (39.6, 60.4) 
20 (2.8, 25.2) (6.3, 29.7) (13.7, 38.3) (37.2, 62.8) 





ومن أجل ,¥ تساوي 10 . 15 و 20با مائة » تكون قيمة ,”هي 155 6 90و 60 عل 
الترتيب. ومن الواضح أنه يجدر بنا تكريس جزء مهم من الموارد لتخفيض عدم 
الاستجابة . 

وإذا كان معدل عدم الاستجابة في المجتمع /8/مجهولاً, كما ستكون ا حال عادةء 
فيمكن حساب حدود ثقة محافظة من بيان العيّنة بطريقة اقترحها أحد الطلاب. ففي 
حساب الحد الأدنى » نفترض أن عدم الاستجابات كافة في العينة كانت ستعطي إجابة 
سلبية . وعند حساب الحد الأعلى نفترض أن عدم الاستجابات كانت ستعطي إجابة 
إيجابية . وعلى سبيل المثال. لنفرض أن n=1000‏ « 800- مو 10%= م أي أن 80 عضوا 
في العيئنة استجابوا إيجاباء وأن معدل عدم الاستجابة هو 20% فعندئذ» وبالنسب الثوية؛ 





0۱۸ تقنية المعاينة الإحصائية 


Ê, = 8- 2/)8()92(/1000 = 6.3% 
Py = 28 + 2V(28)(72)/1000 = 30.8% 


والحدود أعرض بقليل من تلك الخاصة ب 10%= م §W,=20%‏ الجدول (VAT)‏ 

إذا كانت W,‏ معروفة من خبرة سابقة في نوع خاص من المسوح الإحصائيةء 
فيعطي Birnbaum‏ و LLY ia b (1950b, 1950a) Sirken‏ حجم العينة n‏ الذي 
يضمن» بمخاطرة قدرها a‏ » خطأ مطلقا في نسبة العيّنة لا يتجاوز مقدارًا محددًا 4 . 
ولا نفترض أية معرفة مسبقة ب |2 » ,5 أو ۶ . وإذا لم يوجد أي عدم استجابة فسنأخذ 
(استنادًا إلى الفقرة 5-4)» 
n=t,’PQ/d? (13.4)‏ 
حيث piiat,‏ طبيعي موافق لمخاطرة أن يتجاوز الخطأ المقدار d‏ . وبدون أية معلومات 
tw‏ سنال ۴ ییک Of‏ نأخذ P=0.50‏ كأسوأ حالة مقبولة» ما يعطي » 

2 


la 


n= 


(13.5) 


وبأخذ أسوأ تركيب مقبول لقيمة الانحياز WP -P,)‏ وقيمة النسبة م » cor‏ 
Birnbaum‏ و Sirken‏ أن قيمة ‏ التى لا تزال تضمن خطأ أقل من 4 وبمخاطرة 
تساوي ca‏ هي ۰ 


t? 


ee 13.6‏ 
عد كول 

ونلاحظ أنه لا تكفي أي قيمة ل » إذا كان 1,<4 وإذا كان w,=0‏ فتختزل هذه المعادلة 
إلى )13.5( باستثناء الحد 1- e‏ الذي GE‏ من عملية تقريب في التحليل. ويبين الجدول 


(۳-۱۳). بعض قيم n‏ الناتجة عن طريقة Birnbaum‏ و Sirken‏ . 


ويروي لنا الجدول القصة الحزينة نفسها التي يرويها الجدول .)۲-٠۳(‏ وإذا كنا 
نرضى بتقدير تقريبي Ie‏ (4-20) فيمكن معالجة قدر من عدم الاستجابة يصل 
إلى 10 SUL‏ بمضاعفة حجم العيّنة . وعلى أي حال, فإن أية نسبة مئوية غير قليلة لعدم 





مصادر الخطأ في المسوح الإحصائية ۹ 


جدول (TNT)‏ أصغر قيم ل ”من أجل قيم معطاة للخطأ d‏ . بمخاطرة 0=0.05 





4 (بالنسبة المئوية) النسبة المئوية 
5 10 15 20 لعدم الاستجابة 

0 24 43 96 384 
2 27 50 122 653 
4 31 60 166 2000 
6 36 75 255 may 
8 43 99 521 

10 53 142 56 

15 112 re 





الاستجابة تجعل من المستحيلء أو من المكلف elio‏ أن نبلغ Bo‏ مضمونة إلى حد 
cps‏ من خلال زيادة حجم العينة بين المستجيبين . 


)"-1١(‏ أنواع عدم الاستجابة 
نعرض في الفقرات القادمة بعض طرق معالجة مسألة عدم الاستجابة. 

وكتصنيف تقريبي لأنواع عدم الاستجابة نذكر ما يلي : 

١‏ - عدم التغطية . وهو هو الفشل في تحديد موقع بعض وحدات العينة أو زيارتها . وهي 
مشكلة تبرز في وحدات المعاينة المساحية» التي يتحتم فيها على المعاين أن يعثر على 
جيع منازل le‏ معيّنة ويضع قائمة بها (وفقا لتعريف ما) . کا تنشأ أيضا عن 
استخدام قوائم غير ALIS‏ ا يسبب الطقس . أو وسائل النقل الرديئة 
استحالة الوصول إلى وحدات معينة خلال الفترة الزمنية المخصصة للمسح . 

؟ - ليس تي المئزل. تتضمن هذه الزمرة أشخاصًا يقيمون في المنزل إلا أنهم غائبون 
عنه Gy‏ والوصول إلى PM‏ الي يعمل فيها الزوجان» أو الأسر التي لا تضمن 
NGM‏ اسع من الوسر إل اير لدبا أطفال صغار أو فيها عجز يلتزمون 
البيت. 

۴- غير قادر على ا جواب . قد لا يمتلك المستجيب المعلومات المطلوبة في بعض 
الأسعلة أو أنه لا يرحب بإعطائها . وتشكل الصياغة الماهرة للسؤال وطريقة تقديمه 
نوعا من صمام الأمان . 


OY.‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


§ - «الفريق الصعب» . الأشخاص الذين يرفضون بعناد إجراء المقابلةء أو 
العاجزون عن إجرائهاء والخائبون عن المنزل Lb‏ الفترة المتوافرة للعمل الميداني, 
هم الذين يشكلون هذا القطاع . وهو يشكل مصدر انحياز لا يتزحزح بصرف 
النظر عن الجهود المبذولة لاستكمال عائداتنا من المعلومات . 
إن تحرّي وقياس عدم re ibe‏ وق معاينة مساحية» 
الطرق هي إعادة زيارة الوحدات الأولية» ووضع القوائم بعناية بحيث تخدم كوسيلة 
للتحقق من كال المعلومات . وأحيانا تقدم المقارنات بين أعداد الأشخاص أو المنازل 
التي أحصيناهاء وبين الأعداد المتوافرة من مسح Eg Csi‏ من التنبه إلى فقدان 
بعضها. وعندما يكون الإطار الرئيس غبازة عن دليل يتضمن عناوين الشوارع › 
فيمكن دعمه بعينة مساحيّة, Gab‏ منها معاينة أجزاء من المدينة (بنايات جديدة) لا 
يغطيها الدليل بصورة مناسبة, وني الأجزاء التي يبدو الدليل ess‏ من أجلهاء يكود. 
الهدف هو البحث عن عناوين مفقودة من الدليل . ونجد وصمًا للمسوح التي تستخدم 
هذه الطرق» مع مناقشةلمسألة عدم التغطية في Kish‏ و Hess‏ )1958( 
Woolsey ,‏ )1956( . 
وفيا يتعلق بالغائبين عن المنزل» تكون المشكلة أسهل في مسوح يستطيع فيها 
اي بالغ الإجابة عن الأسئلةء نما هي في مسوح نريد فيها مقابلة شخص بالغ واحد 
نختاره عشوائيًا. ونفضل WL tale‏ بمفرده» إذا كان المسح من النوع الذي يتضمن 
أفرادًاء لا يستطيع أحدهم أن يجيب بدقة نيابة عن آخر؛ أو إذا توقعنا ارتباطات عالية 
ما بين المعلومات ضمن المنزل الواحد» بحيث يكون قياس أكثر من شخص واحد في 
كل أسرة غير اقتصادي. Bs‏ - المجال. طور Kish‏ )1949( طريقة مفيدة لاختيار 
شخص واحد من أسرة. وقد اعدّت الخطة الأصلية لاسر تنضمن J‏ حدود ستة 
أشخاص مؤهلين للمقابلة, إلا أنه يمكن تكبيف الأسلوب بحيث يناسب el‏ أصغر 
أو Sl‏ 
Cay‏ المعاين على الجدول قائمة بالأشخاص المؤهلين في الأسرة ثم يرقمهم : 
الذكور Sal‏ مرتبين من الأعمر NI‏ عمرّاء ثم الإناث من الأعمر إلى الأقل عمرا. 
وتطبع على كل جدول واحدة من مجموعات التعليهات المذكورة في الجدول EMM)‏ 


نجد أن إحدى 


مصادر الخطأ في المسوح الإحصائية o۱‏ 


يكل re‏ سر ننسو ee i‏ 
nee u .5‏ الذكور يتركزونَ في الجداول L A‏ 8 و ٤‏ فيمكن للمعاين أن 
يبخصص زيارات مسائية إلى أسر من هذا النوع . 
جدول )٤-۱۳(‏ تعليهات لاختيار مستجيب واحد 







إذا كان عدد البالغين في الآسر هو 






اختر البالغ رقم 

















سے سر نسر سے سم مر مس mt‏ 
= مم مم مم رح NNN‏ 
= سم = WWWNN‏ 
عم مم زح زم پیا نما لكل aA‏ 
نم زح رج ين aA‏ دا جما ئ 
= زجح رحج نبا لحي جا بها 6 





إحدى التقانات المتعارف عليها هي Lis‏ عدد الزيارات المتكررة. أو العدد 
الأصغر منها. الذي يجب القيام به لأي وحدة قبل تركها على أساس أنه «لا يمكن 
الوصول إليها» ; ويعطي Stephan‏ و Usla>| UL (1958) Mc Carthy‏ من عدد من 
السوح حول النسبة المئوية من مجمل العيّنة التي تمّ الحصول عليها في كل زيارة. | 

| EE خيب عن‎ PUR Gia T 
i} والثانية على 87% . وتتضح‎ J والزيارتان الأو‎ EI الزيارة الأولى على حوالي 70% من‎ 
| زيادة تكلفة المعاينة عند مقابلة شخص. يجري اختياره عشوائياء وتنتج ج الزيارة‎ 
i الأول 0 فقط من المقابلات المطلوبة . ويعكس النجاح الملحوظ للزيارة الثانية عمل‎ 
العاين في تقصيه سلقًا عن الوقت الذي يكون فيه المستجيب المرغوب في المتزل‎ 
| . ومتوافرا‎ 





تقنية المعاينة الإحصائية 


o۲ 
الزيارات المطلوبة للوصول إلى مقابلات مكتملة‎ one (ONY) جدول‎ 
النسبة المثوية للعيّنة التي جرى الاتصال بها‎ 
500 النسبة المثوية الزيارة الثالثة 2 الزيارة الزيارة‎ 
= لعدم الاستجابة ومابعدها الثانية الأولى‎ on 
بالغ"‎ Gl 70 17 8 5 100 
بالغ عشوائي‎ 37 32 23 8 100 


وقد تشر القليل عن التكاليف النسبية للزيارات التي تلي الزيارة الأولى. ومن 
المتوقع of‏ تكون الزيارات التالية أكثر تكلفة للمقابلة ALLS‏ باعتيار Of‏ المتازل PST‏ 
تبعثرًا من حيث مواقعها في المنطقة المخصصة للمعاين» وأن سكان هذه المنازل هم 
أناس fat‏ أن يكون الوقت الذي يقضونه خارج المنزل فوق المتوسط . ومن الخبرة 
البريطانية يقترح Durbin‏ (1954) أن الزيارات التالية قد تكون أقل تكلفة ما هو منتظر. 
وتبين الأرقام التالية (جدول )5-١*‏ تقدير التكاليف النسبية لكل مقابلة كاملة (أي 
JUI‏ المصروف على الزيارات ال : مقسومًا على عدد المقابلات الجديدة التي حصلنا 
عليها) لكل من الزيارات الأولى حتى الخامسة» وذلك من دراسة خاصة 
ل Durbin‏ و Stuart‏ )1954( . 


جدول (AV)‏ التكلفة النسبية لكل مقابلة كاملة جديدة عند الزيارة 





5 4 3 2 1 الزيارة 
250 151 127 112 100 التكلفة النسسة 





ويتطلب تقدير هذه التكاليف الحذر. وإذا لم يكن المستجيب المرغوب في المنزل 
عند الزيارة الأولى» فقد يقضي المعاين بعض الوقت» وهو يستفسر عن الوقت الذي 
يكون فيه هذا الشخص في المنزل. ويحاول تحديد موعد مبدئى . وعند حساب التكلفة 
ينبغي تخصيص مثل هذا الوقت لحساب الزيارة الثانية بدلا من اليا الأول elle‏ 


٠‏ تحت عنوان أي بالغ وضعنا مسَحين كان المستجيب فيههما زوجة لا تعمل وميكانيكى مزرعة» على الترتيب. 
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E mak ce a 
s المقابلات التى جرت منذ الزيارة الأولى وحتى الزيارة : . وتعطو‎ 
المقابلقت الكاملة رقلك دما تس جل امح الويارات‎ gon الفسية للحصول عل‎ 
قبل أن يُستسلم المعاين . ولكي نحسب هذه الأرقام يجب أن نعرف عدد المقابلات التي‎ 
جرت هذه الحسابات تحت مجموعتين من‎ (VAT) عت في كل زيارة. وني الجدول‎ 
الفروض . الأول قال مسرا يسكع فيها لاي بالخ أن عيبن الأسقلة + والغانية تلك‎ 
البيان المتعلق بعدد المقابلات التي تمت من‎ jsi نختاره عشوائيًا. وقد‎ LL التي تتطلب‎ 
.)0-١7( الجدول‎ 

وتفاصيل الحساب مبينة في حالة الفرض الأول فقط. وطريقة الحساب تبقى 
نفسها بالضبط في حالة الفرض الثاني . ويشير الرمز م إلى الحجم الأصلى للعينة . 

والإصرار على الزيارات حتى الله يكلف عل نايس المقابلة الكاملة 4% فقط 
زيادة على تكلفة زيارة بمفردهاء إذا كان أي بالغ سیا ما و1096 فقط زيادة 
إذا كان من الضروري مقابلة 3 نختاره عشوائيًا . والحد الذي يمكن أن نضفي فيه 
على هذه النتائج صفة النموذجية أ مر غير معروف. إلا أن الطريقة تقدم تقديرات واقعية 
لتكلفة الإصرار على تكرار الزيارةء إذا Cao?‏ لدينا المعلومات الضرورية عن التكلفة 
وحجم العيّنة . وهناك Lat‏ عامل الزمن فتكرار الزيارات يؤخر النتائج النهائية . 

جدول (v-r)‏ التكاليف النسبية لكل مقابلة كاملة حتى الزيارة ¡ 
| ا المستجيب = أي بالغ Re‏ 





بالغ «عشوائي» حتى الزيارة ¡ عند الزيارة i‏ 
التكلفة االتكلفة. siie‏ 


مقابلة المقابلات مقابلة الاجمالية للمقابلات المقابلات المقابلات النسبية 


1 100 0.700, 70n, 0.70m, 70n, 100 0.37m 100 
2 112 0.177, 19.040, 0.87n, 89.04, 102 0.32n, 106 
3 127 0.07m, 8.897. 0.94n, 97.93», 104 0.161, 110 
4 151 0.04, 6.040, 0.98m, 103.97n, 106 0.090 114 


5 250 0.02m, 5.007, 1.00n, 108.97n, 109 0.061. 122 





ove‏ تقئية المعايئة الإحصائية 


(0-17) نموذج رياضي لتأثيرات تكرار الزيارة i‏ 
Deming pan‏ )1953( نموذجًا رياضيًا مرنا ومفیدا كي يدرس eset‏ من التفصيل 
نتائج üke‏ في مسالة تكرار الزيارة. وقد فُسم المجتمع إلى lior‏ وفقا لاحتهال أن 
المستجيب سيكون في المنزل. ليكن 
=w,‏ احتمال الوصول إلى المستجيب في الصف زفي الزيارة : أو قبلها . 
م - نسبة عناصر المجتمع الواقعة في الصف ( . 
=y,‏ متوسط المفردة 3 الصف j‏ . 
7 > تباین المفردة في الصف ز . 
وللبساطة نفترض 0<« ني جميع الصفوف» مع أنه يمكن بسهولة تكييف 
الطريقة لتتضمن أشخاصًا يستحيل الوصول إليهم . وإذا کان رتر المتوسط للأشخاص 
فى الصف ز الذين قوبلوا في الزيارة : أو قبلهاء فنفترض أيضا أن س = EF)‏ 
l‏ ومتوسط المجتمع الصحيح للمفردة هو 
A SÈ Pi (13.7)‏ 
لنعتر تركيب العينة بغد امن الزيارات. فيمكن تصنيف الأشخاص في العينة 
إلى (r)‏ صفًا كا يلي : في الصف الأول وقوبلوا؛ في الصف الثاني وقوبلوا؛ وهلم 
ee‏ ويتضمن الشف (r+1)‏ جميع أولئك الذين d‏ تجر مقابلتهم بعد : من الزيارات . 
وإذا تجاهلنا الت م م» op‏ الأعداد الواقعة في هذه الصفوف ال (r+1)‏ تتوزع وفقا 
للتوزيع متعدد الحدود. 
*"[( رص [Wapi + wi2p2 +° > ‘+ wip, +(1-L‏ 
حيث , الحجم الابتدائي للعينة . 
وستنتج أن sde n,‏ الذين قوبلوا خلال i‏ من الزيارات يتوزع وفق التوزيع 
gi‏ > حيث عدد التكرارات واحتمال النجاح WiPj‏ 3 : وبالتالي. 
)38( نويه =n, È‏ العدد المتوقع للمقابلات بعد ¡ زيارة = E(n)‏ . 


ومع بقاء Un,‏ يتبع ote‏ المقابلات التي حصلنا عليها G=1,2...,r)‏ التوزيع 
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متعدد الحدود باحتمال w;Ppil L WPi‏ ونستنتج من ذلك 


E(nj|n,) = = SPL 
Èw, j Pj 


وبالتالي» إذا كان تر متوسط العينة التي حصلنا عليها بعد :من iia COLI‏ 


)13.9( بي PE: - È WPi‏ = (لقشط )ع = |n)‏ راع 
ni n; È WPi È wyP;‏ 


وب أن هذه النتتائج لا تعتمد على hdn‏ غير الشرطى ل تر هو أيضًا ,تم 
والانحياز في تقدير تر هو إذن (تر- رت . 
ويمكن. بصورة ممائلة. إنجاد التباين الشرطي ل بر من أجل معطى : 


[ “0م - ;1( + ploy‏ رن 3 


V(yi|ni) = ! (13.10) 


r 


ni ~ WiPj 


ومتجاهلين ادو من pap‏ 1 يد سكن أن نجدى بصورة تقريبية » التباين غير الشرطي 
وذلك بأن نضع بدلا من Gn,‏ )10 .13( قيمتها المتوقعة مأخوذة من (13.8) . 

Par‏ فإن متوسط مربعات الخطأ للتقدير الذي نحصل عليه بعد : زيارة سو 
MSE(y, |i) = V(Jli) + (i = 2)? (13.11)‏ 
وب Laf‏ أن نأخذ تكلفة القيام ب ¡ زيارة في الاعتبار. والعدد المتوقع للمقابلات 
الجديدة الي نحصل عليها ٤‏ الزيارة k‏ هو ;7( (Wij = W-1‏ > وبالتالي. إذا كانت 
ي تكلفة إجراء مقابلة في الزيارة k‏ فالتكلفة الكلية المتوقعة للقيام ب ¡ زيارة هى 
on Cli)‏ حيث» 


C(i) = cı L wp; + C2 d (W2, wij) pit: e+ ci È (wy = Wi-1j)Pj 


مثال 

يبي الجدول Lace (AVY)‏ بثلاثة صفوف . وقد اعتمدت ال 9p,‏ ,«لتمثل 
مسوحًا تجري فيها مقابلة بالغ نختاره عشوائيًا. وفي الؤيارة الارن adel‏ االات 
الحصول على مقابلة ,س في الصفوف الثلاثة على lel‏ 60.6 0.3 و0.1 . وفي الزيارات 





keera د لت‎ Aes —e 
—a 3 E Thi 


sa‏ کپ ج ¬ ae‏ میت 


p 


تقنية المعاينة الاحصائية 
005 


الات شرطية لمقابلة شخص ‏ اؤدى . 
الثانية وما بعدها ict:‏ 60.9 0.5و 0.2 . rate l 0 OVW‏ 565 
aA‏ ا اکل ين لياح لو لي اياي الل بي يبل 
تأثير الطريقة الذكية في الاستفسار التي يستخدمها ال معاين . 
جدول (AVY)‏ الخواص المميزة للصفوف BHI)‏ 


الصف 







3 


0.45 0.50 0.05 


ps 
0.6 + (0.4)[1 — (0.1)**] 0.3 + (0.7)(1 -)0.5(“-:[ 10.1 + (0.9)[1 -)0.8(“-:[ 
za 50 Ss 


60 50 40 





جدول )4-1( عدد المقابلات. التكاليف لكل مقابلة والانحيازات 


eave UWS) رن‎ 
کے عدد الزيارات المطلوبة‎ aie : a I ll 

الانحياز الانحياز لكل مقابلة التي تمت 
l 0.425n, 100 $1,118 0 +2.235‏ 
1421+ 0.711+ 105 ,0.7717 2 
 +0.842‏ 0.421+ 108 ,0.8827 3 
4.52 0.266+ 110 ,0.9337 4 
 +0.360‏ 0.180+ 114 ,0.9607 5 


ل کے 
والمفردة التي نقدّرها هي نسبة مثوية لثنائي حد قريبة من 50% وقد عبرت 
مجموعتان من ال (IDe‏ وللتبسيط ode!‏ تبايئات ما صمن الصفوف )100-4( g? = p‏ 
مساوية جميعها J‏ 2500 . أما التكاليف النسبية لكل مقابلة كاملة في الزيارات المتتالية 
كد et‏ مرخ l 3-16 J gael‏ 
بون الجدول (AVY)‏ )1( العدد الكلى 
في ' من الزيارات, (ب) التكلفة المتوسطة هذه 
A-A je @‏ في التقدير 
دك 11 على سبيل المدال 
ل 54% - والمتوسط ,تر 


coll‏ للمقابلات gil‏ حصلنا عليها 
الزيارات على أساس المقابلة الواحدة» 
i‏ تحت الفروض 1و1[ حول ال رر . 

Jl lee‏ ۾ مسار 
الذي حصانا عليه من الزيارات الأولى هو 56.235% ما يعطي 


مصادر الخطأ J‏ المسوح الإحصائية Yy‏ ° 


الانحياز المبين في الجدول ومقداره 2.235% . وتخفض سياسة تستدعي ثلاث زيارات 
وزا الانحياز بمقدار 0.842% . 

وقد قورنت قيم MSE()‏ التي حصلنا عليها من نفقة مالية معطاة» وذلك من 
أجل سياسات مختلفة لتكرار الزيارة. وفي المقارنات الأولى نجد أن المبلغ SU‏ كاف 
لأخذ 500-,7 إذا Lod‏ بزيارة واحدة فقط . ومن الجدول )4-1١(‏ نجد أن توقع عدد 
القابلات التي حصلنا عليها في الزيارة الأولى E(n,)=(500)(0.425)=212.5‏ 
وإذا Ld‏ بزيارتين فيجب أن ينخفض هذا العدد المتوقع إلى 
E(n,)=212.05/1.05=202.4‏ » كي نحافظ على التكلفة نفسهاء والأمر PU‏ من 3 » 4 
و5زيارات. وقد عضت هذه القيم ل Eln)‏ في المعادلة )13.10( لتعطي 
MSE) gy Vij)‏ . 


جدول )1١-1(‏ قيم MSEC)‏ من أجل سياسات مختلفة لتكرار الزيارة SS,‏ المبلغ نفسه 








n, = 0 
(الزيارات الأولى فقط)‎ n, = 1000 n, = 2000 
fg. Se 

II 1 Ul‏ 1 1 و لاانحياز المطلوبة 
80 42 10.9 71 169 130 18 1 

2 12.4 129 146 67 83 3.6 5.2 

39 34 71 65 136 129 27ا 3 

4 130 131 134 66 69 33 3.6 

5 135 135 138 68 69 34 35 


ويمثل الجدول )٠١١*(‏ ال MSE‏ الناتجة من أجل BH‏ حجوم للنفقات 
موافقة ل ,م يساوي 500 » 1000 و 2000 وذلك في حالة زيارة واحدة. وعندما يكون 
m =500‏ فإن قيم MSE(s)‏ معطاة أيضا في حالة «اللاانحياز» التي يكون كل ينم فيها مساويًا 
50 . ويبين هذا العمود تأثير تكرار الزيارة عندما لا يكون هذا التكرار ضرورياء 
باعتبار أن اقتصار المسح على زيارة واحدة لا ينتج انحيارًا . 

والسياسات التي تعطي أقل MSE‏ (متوسط خطأ تربيعي ) مبينة بطباعة غامقة 
لنعتر أولاً أصغر حجم عيّنة 500- ,م وإذا لم يكن تكرار الزيارات ضروريًاء فإن سياسة 








تقنية المعاينة الإحصائية 
OYA‏ 
y wry : s‏ زبادة مد اضعة فقط 4 
iw‏ من الزيارات Bae‏ يبلغ الأربع لا تسج | زيادة متوا = 
i :‏ أصغ قدر من الانحيازء تنتج السياسات المختلفة 
ال MSE‏ . وفي 1 وهي تنطوي عل ر فى 11 » نجد أن تكرار الزيارة من 3 
a ;‏ ¢ ل ر الریاره مر 
حوالي الدقة نفسهاء مع أن ون سياد الى 25% زيادة في Mikaa‏ 
` م : TEREN‏ %6 رياده و 
إلى 5 هرات شى+ مُرض» وتعطي الزيارة الواحدة phy‏ رياده 3 فو 
القيمة الصغرى. , 
i‏ نة يزداد العدد الأمثل لتكرار الزيارات إلى 4 أو 5 وينت 
ومن أجل حجوم أكر للعينة يزداد ji‏ مثل لتكرار 3 : Cc‏ 
استخدام زيارة بمفردها عسائر اکر ال al ke‏ عا 
وهذا بالطبع توضيح فقط . وتتجلى أهمية الطريقة في أنه عند ع 
حول التكاليف والإنجازات النسبية» يمكن رسم سياسة اقتصادية لأي دوع معين من 
)-٠۴(‏ كسر المعايئة الأمثل بين غير المستجيبين 
بعد القيام بالمحاولة الأولى للوصول إلى الأشخاص في العينة» هناك أسلوب آخر 
يعود إلى Hansen‏ و Hurwitz‏ (1946) وهو أن jsb‏ عينة جزئية عشوائية ممن d‏ نتصل 
ter‏ ونقوم بجهود خاصة لقابلة كل شخص 5 هذه العينة الحزئية . وقد طورت yf‏ 
لمسوح جرت فيها المحاولة الابتدائية عن طريق البريد. ونأخذ عينة جزئية من 
الأشخاص الذين لم يعيدوا الاستبيان مستکملاء ثم نتصل بهم بطريقة أكثر تكلفة 
ويمكن اعتبار هذه الطريقة كتطبيق لتقنية المعاينة المضاعفة مع التقسيم إلى 
coub‏ المقدمة في الفقرة Vil Job to 6(Y-\Y)‏ عة عشوائية بسيظة هن ”م من 
الوحدات . ليكن n‏ عدد الوحدات في العيّنة التي تقدّم البيان المطلوب» ورم العدد 
في الزمرة غير المستجيبة . وبجهود مكثفة نحصل فيا بعد على عيّنة جزئية عشوائية 
vn‏ = رم من ال ۸ ويستخدم Hansen‏ و Hurwitz‏ الرمز v.=1/k‏ بحيث يكون 
n= n2 /k‏ 
ولي إطار الفقرة (Y-1 Y)‏ توجد طبقتان. الطبقة الأولى وتتألف من أولئك الذين 
يستجيبول للمحاولة الأولى. ويشكلون ins‏ مقاسة حجمها =n,’‏ رسأي أن 1 ره 


مصادر الخطأ في المسوح الإحصائية ova‏ 


وتتالف الطبقة 2 من أولئك الذين قد يستجيبون للمحاولة الثانية حيث rg! [he‏ = وم 
وتكلفة أخذ E‏ هى » 


con! + en, + )13.12( 





شک المقادير »> هي التكاليف لكل وحدة: ,» تكلفة القيام بالمحاولة الأولى» ,» تكلفة 
معالجة نتائج المحاولة الأولى» ورءتكلفة الحصول على المعلومات في الطبقة الثانية 
ومعالحتها . وإذا كانت «|W,‏ انسبتي المجتمع ف الطبقتين فالتكلفة المتوقعة هي .2 

alan (13.13) 





C=con' +c, Wn’ + 
وكتقدير ل ۲ شيل‎ 


8 _ (mı yı +2 ¥2) 
y = ازس‎ + wef (13.14) 


n; /k gn =n,’ حجے اھا‎ öl Cpl حيث | و رتز|متوس طا‎ 

»)١- EN‏ سيكون التقدير ر غير منحاز 

العينة ا حزئية العشوائية المختارة والتي حجمها nz /k‏ = 
ومن العلاقة (T-V)‏ يكون تباين OPT‏ 


vg- (1-2) مو‎ (2-1) 


(2 _1) 524 ED WaSe (13.15) 
, N n' 


225 , ومن 
بين إجابة من جميع أفراد 


وعندئذ نختار الكميتين '” و» بحيث تجعلان اجداء C(V +S2/N)‏ أصغر ما 


ومن )13.15( و )13.13( dow‏ ¢ 


ante‏ ہک EMSA‏ ر ردو ر 
n'‏ , 





W. , 
C= +و»)‎ © W,)n'+ 2 ج‎ (13.17) 


تقنية المعاينة الإحصائية 
oY.‏ 
1 ىاف » تکون ۸ CEU‏ 
ba c(S?— W,S,”)‏ 
opt E )13.18(‏ 
e‏ ع N‏ واو ور د دبا 
)13.16( و (13.17) من أجل “م . إذا كان V‏ محددًا (dowd‏ 
NMS? +(k -1)W2S:°]‏ _ ' 
m (NV +S?)‏ 
حیث V‏ القيمة المحددة cpl‏ تقدير متوسط المجتمع . 
وتتطلب الحلول معرفة CW,‏ وإن كان يمکن c‏ ف الغالي» تقدير ر من خيرة 
سابقة . وبالإضافة إلى 52 » الذي يجب تقدير E 8 od‏ أي مسألة LAE‏ حجم 
Ob cede‏ الحلول تتضمن أيضا رى » التباين في طبقة غير المستجيبين. وقد يكون 
التنبؤ بقيمة g?‏ أصعب؛ ومن المحتمل lel‏ سوف لا تساوي قيمة52 بالذات. des‏ 
سبيل «SEL‏ في مسوح جرت بالبريد لمعظم أنواع النشاط الاقتصادي e‏ كان المستجيبون 
يميلون إلى أن يكونوا من أصحاب الفعاليات SY‏ وتكون SLL‏ ما بين الوحدات: 
أكبر ما هي بالنسبة لغير المستجيبين . 


)13.19( 


وإذا ل يكن ۷ معروفا ULE‏ فيمكن اللجوء ال کت عسات 

Bog‏ من )18 ,13( و (13.19) مع مدى مفروض من قيم ليقع بين 0 وحد أعلى 
ا R‏ و أكبر قيم G no‏ هذه السلسلة من القيم كحجم ابتدائي 
للعينة on!‏ وعند Ab‏ الإجابات من المسح بالبريد تكون قيمة “رم معروفة. وفي 
استهدافنا لقيمة k‏ التي سنستخدمها في هذه الطريقة. نستخدم التباين (ار) ين الشرطي 
على قيم معروفة -n ' gnm‏ ويمكن الحصول على هذا التباين من (12.4) و )12.7( على 
الشكل. 


œ 2 
1 L) Eee (13.20) 


ت١‎ 2 ——— 
v.09) =8"(5-yy) لكام‎ 


مصادر UH‏ في المسوح الإحصائية ori‏ 


je,‏ المعادلة (13.20) لإيجاد قيمة k‏ التي تعطى التباين الشرطى المرغوب . وعادة 
ئن LIS‏ عله الطريقة pol‏ بصورة طفيفة فقط من التكلفة المثل الموافقة 
ل ر معروف . 


مثال 

هذا JUL‏ مكثف من بحث ل Hurwitz » Hansen‏ )1946( . وقد Sl‏ العينة 
الأولى بواسطة البريد وقد توقع الباحث أن يكون معدل الاستجابة Clee‏ 
6 . والدقة المرغوبة هي تلك التي كنا سنحصل عليها من عيّنة عشوائية بسيطة 
حجمها 1000 فيا لو لم يوجد أي عدم استجابة. وتكلفة البريد لكل استبيان 
هي 10 سنتات» وتكلفة معالحة نتائج استبيان مستكمل هي 40 US, Meee‏ القيام 
عقابلة شيخصية $4.10 

کم كيان تبش إرساله؟ وما هي النسبة المئوية من غير المستجيبين الذين تجب 
مقابلتهم؟ 

وبدلالة دالة التكلفة )13.12( تكون تكاليف الوحدة بالدولار ىا يلي : 
وء = تكلفة المحاولة الأولى = 0.1 
c,‏ = تكلفة معالحة المعلومات من مستجيب - 0.4 
ره = تكلفة الحصول على معلومات من لامستجيب ومعالحتها = 4.5 

ويمكن إيجاد القيم المثلى ل gn’‏ ممن )13.19( و (13.18) وإذا افترضنا تساوي 
التباينين ?$2795 وأن ASN‏ بكفاية » فعندئذ, 
few) _[ 45005) |‏ _ 


cote, W, * 0.1+(0.4)(0.5) 


2 d 
n= Sk or = 1000{1 + (1.739)(0.5)} 


= = V7.5 = 2.739 
= 1870 


لاحظ أنناوضعنا| 1000 = v= 57/1000 sfls?/V‏ باعتبار أن هذا هو ما سيكونه تباین 
t i ,‏ . 
متوسط عينة حجمها 1000 لو Lef‏ اخذت Og‏ وجود أي عدم استجابة . 





eo 


تقنية المعايئة الإحصائية 


ory 
يجب إيداع 0 استبيانا في البريد. ومن بين ال 935 التي لا تعود,‎ «duh, 
. $ 2095 جزئية عشوائية من و935/2.73 أو 341 والتكلفة‎ ie نقابل‎ 


وكما أشار Durbin‏ )1954( فمن غير المحتمل au of‏ المعاينة الجزئية ربخا 
ملحوظًا ما لم تكن يع كبيرة بالنسبة (cote WJ]‏ والكميتان قابلتان للمقارنة » باعتبار 
أن W,)‏ بع + ء)إهي التكلفة اللتوقعة لكل وحدة عند القيام بالمحاولة الأولى ومعالجة 
نتائجها. ولو المعنى نفسه بالنسبة للمحاولة الثانية . ومن المعادلات يمكن إثبات أن 
نسبة تكلفة الحصول على ۷ حدده مع k=l‏ (بدون معاينة جزئية) إلى التكلفة الصغرى 
ع ال ي 

S*(co+ رع‎ Wı +c W,) Cotcı Wı +c W, 
[MS - Wasa J(eo+ لملا‎ + WSF WW +c, WNE WP 


هذا إذا كان SIS‏ متساويين Ú‏ . وإذا كانت ۲ نسبة W,) Sher‏ ب + c0‏ )تصبح 

نسبة التكلفتين 
1+rW,‏ 
(VW, +Vrw,)?‏ 

وعلى سبيل المثال» نجد في حالة 0.5=# أن نسبة التكلفتين 1.029 إذا كان e r=4‏ 
و1.146إذا كان e r=10‏ و 1.228 إذا كان r=16‏ . إلا أنه إذا كان52 أكبر بكثير من ”رک 
فهناك الكثير ما يمكن كسبه من معاينة جزئية . 

ومع معاينة طبقية تكون القيم A!‏ ل 4و ,)ني كل طبقة بمفردها معقدة إلى 
حد nS‏ وكتقريب جیده jh‏ أو مستخدمين طرق الفقرتين )0.0( و(ه-4)» 
حجوم العينات بم التي سنحتاجها من الطبقات ed‏ لولم يوجد أي عدم استجابة. 
ومن )13.19( نجد OYI‏ في حالة OTW,=0‏ : 





__ NS 
` NV+S? 


وبالتالي يمكن كتابة )13.19( على الشكلء 


k -1)W,S,” 22 


8 )13.21( 
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وتعطي ا عند تطبيقها بصورة منفصلة على كل dab‏ قيمة dM‏ 
تقريبية ل ony’!‏ وقد وجدت قيم ,م بتطبيق (13.18) في كل طبقة . 

ويمكن استخدام هذه الأساليب في تقديرات الانحدار والتقديرات النسبة. إذ 
نضع في التقديرات النسبة SÈ‏ و2ررى بدلا من 2و و S?‏ حيث ,×۸ Bs . 4, =y-‏ 
تقديرات الانحدار نضع (2م-2)1ى بدلا من 52 و (2م- 1 بدلا من 2رى. 


(۷-۱۳) تعديلات من أجل 
الانحياز دون تكرار الزيارة 
اقرح Hartley‏ )1946( طريقة لامعة لتخفيض الانحيازات التي تظهر في نتائج 
الزيارة الأولى وطورها 2 و 4 Simmons‏ )1949 ,1950( و Simmons‏ )1954( . لنفرض 
أن جميع الزيارات قد تمت خلال المساء وذلك في أمسيات الأسبوع الست. Sey‏ 
المستجيب عا إذا كان موجودًا في البيت في مثل وقت ALLA‏ خلال الأمسيات الخمس 
السابقة من الأسبوع. وإذا أفاد المستجيب بأنه كان في المنزل في ؛ أمسية من بين 
5 أمسيات تؤخذ النسبة 1(/6+)) كتقدير لتكرار وجوده في المنزل» m‏ . خلال 
ساعات المقابلة . 
وتحزن نتائج الزيارة الأولى مصنفة في 6 زمر lady‏ لقيمة t‏ » (0,1,2,3,4,5) . 
dy‏ الزمرة ليكن aen,‏ المقابلات التي تمت وبتر متوسط المفردة. فتقدير 
Politz-Simmons‏ لمتوسط المجتمع ير هو 


A 6n,y,/(t +1) 





Jes = (13.23) 


x 6n,/(t +1)‏ 
ويعترف هذا الأسلوب بأن نتائج الزيارة الأولى قد رجحت بدون مبرر 
بأشخاص يتواجدون في البيت معظم الوقت. باعتبار أن الشخص الذي يتواجد في 
الييت نسبة # من الوقت له» في المتوسط› فرصة نسبية للظهور في العينة مقدارها 7 e‏ 
وينبغي لإجابته أن تتلقى ترجيحة مقدارها 2 وقد استخدمت الكمية (1+)/6 كتقدير 
AJ‏ وهكذا يكون Fes‏ أقل [Lol‏ من متوسط العينة من الزيارة الأولى تر » إلا أن 


تقنية المعاينة الإحصائية 
org‏ 


تباينه AST‏ اننا استخدمنا متوسطًا مرجححا بدلا من متوسط غير مرجح مع ترجيحات 
مقدّرة تقديرا . 

وعند تقدير متوسط وتباين Fps‏ نستخدم رموز الفقرة (ONY)‏ ويقسم الجتمم 
إلى yao‏ حيث الأشخاص في الصف رهم الذين يتواجدون في المنزل نسبة | من 
الوقت. ونلاحظ أن الزمرة ؛ (أي الأشخاص الذين يتواجدون ؛ أمسية من بين 
الأمسيات الخمس السابقة) ستتضمن أشخاصًا من صفوف مختلفة . ليكن Jony‏ العدد 
الموافق لمفردة ومتوسط هذه المفردة لأولئك الموجودين في الصف / والزمرة ؛ . فيمكن 
عندئذ كتابةومتز كا يلي » 


8 LL 6m pFie/(t+ 1) _ N ع‎ 
Yes" ¥ رورسم‎ D OA 


وهو من نوع التقدير النسبة. Gy‏ العينات الكبيرة يكون متوسطه مساويًا 
ل B(NVE(D)‏ تقريبًا . 

وإذا كان م« الحجم الابتدائي EAU‏ (المستجيبون مضافا إليهم غير الموجودين في 
المنزل) ورم عدد من قوبلوا دع الما 2.8 فنضع الفرضيات ASE‏ 


)13.24( 


(i) تقدير ذي الحدين ل رمرم‎ ms 


o 


m; (1 الك‎ a) 


5! 
(ii) E(n,|n,) = KGET 


(ii) EG) - ,رس‎ 139i GY 

والفرض (ii)‏ موضع تساؤل لأنه» وبدون الدخول في التفاصيل» يفترض أن 

الناس يقدمون إجابات صحيحة عن أوقات تواجدهم في البيت. 
er)‏ حالة j‏ معطى » مستخدمين الفرض c (ii)‏ 


ee a 13.25 
)=n £ (Sagi 7) (13.25) 


E n) 


2 ]1-)1- (“[ )13.26( 
Tj 


مصادر Ub!‏ في المسوح الإحصائية oro‏ 
SUL,‏ مستخدمين الفرض (i)‏ نجد. 
E ]1-)1-01- 6 É p-a- 03.2‏ $ - رصاع 
Mei,‏ عن ذلك وباعتبار أن st E(u) = Hj‏ زو opr‏ هذا يعطى النتيجة» 


[-1)-1 ]سوم > 





E(ps) = fps ++ (13.28) 


-1)-1]رم > 


by‏ أن المتوسط الصحيح ررم 3 - ثم فيبقى بعض الانحياز في Fog‏ ومن ناحية 
بمكننا القول ob‏ لهذا التقدير الانحياز نفسه الذي نجده في ير » أي متوسط العيّنة 
الذي تعطيه طريقة الزيارات المتكررة التي تستدعي تكرار الزيارة 6 مرات إذا اقتضت 
الضرورة. وقد برهنا في الفقرة Jalas »)0-١(‏ (13.9) أن طريقة الزيارات المتكررة, 
مع JS ats‏ من الزيارات يساوي : تعطي تقديرًا غير منحاز ل wp; WP;‏ > > رركم 
حيث Wi‏ احتمال of‏ تتم مقابلة شخص من الصف زيمن تضمهم العينة .والآن, = Wij‏ 
وني الزيارات HEM‏ إذا بقي احتمال العثور في البيت على شخص لم نقابله سابقا 
مساويًا car,‏ فعندئذ» 

w, = ]1 - )1 - 7)] 

أي أن متم = ورم إلا إنه في طريقة الزيارات المتكررة» قد يكون احتمال مقابلة في زيارة 
لاحقة أكبر من m‏ كنتيجة لمعلومات حصل عليها المعاين في زيارته الأولى أو في إحدى 
زياراته السابقة. وفي هذه الحالة يكون لطريقة الزيارات المتكررة انحياز أقل 
بعد 6 زيارات . 

وتباين Fps‏ معقد إلى حد بعيد. ومع التقريب المعتاد للتقدير النسبة» يمكن 
التعبير Deming (pace (ae‏ )1953( على الشكل cS!‏ 


CEO N | 
V(Yps) “Ue ره ]رظرم ره‎ + (14; — fips)”] 


+(n,-1)¥ (m,p,)"(B; = A )(u; - fips)’} 
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U= 1-3 p(1—7,)° 
1 
4; = [1(1] 
8 cP ss. 
y= TET n-p" 7m) 
ومع أنه صعب تثمين هذه العبارة دونك تطبيقها على جتمعات محددة. يمكننا‎ 
كبيراء أي إذا كان الانحياز من الزيارات‎ ÉS القيام بتعليقين. فإذا ل تختلف ال م‎ 
الأولى معتدلاً» فالحد المسيطر هو الحد الأول‎ 


1 
mU فرط‎ 


وتميل هذه العبارة إلى أن تكون 25% إلى 35% أعلى من تباين المتوسط غير المرجح 
للزيارات الأولى . ويتضمن رور أيضا حدًا لا يتناقص مع زيادة ,”اويصبح مهم في 
clic‏ كبيرة جد 
wer‏ التلخيص بالقول إن مقارنات قمت ہا مع Deming‏ )1953( 

و Durbin‏ )1954( وتناولت مجتمعات اصطنعت بالمحاكاةء تقترح أن هذه الطريقة تظهر 
تفوقا ملحوظا بالمقارنة مع تكرار cobb‏ عندما تكون الانحيازات من الزيارات 
الأولى كبيرة والعينة كبيرة. وعلى أي Se‏ تكون التخفيضات في متوسط مربعات 
الخطأ MSE‏ من أجل النفقات نفسها صغيرة» مالم تكن كلفة تكرار الزيارات أكبر بكثير 
غا هو مفترض هنا . وتتمتع طريقة Politz-Simmons‏ بميزة توفير الوقت . LÍ‏ الأخطاء 
وعدم الكمال في قيم ؛ فتعتبر من السيئات. ويمكن تطبيق الطريقة أيضّاء كما 
اقترح Simmons‏ )1954( على حد سواء مع تعدد الزيارات . 


وقد اقترحت عدة طرق أخرى لتخفيف الانحياز الناشىء عن «ليس موجودًا في 
البيت». وتنطبق طريقة Bartholomew‏ )1961( على مسح يتطلب زيارتين. ويفترض» 
من أجل أولائك الذين لم يُشاهدوا في الزيارة الأولىء أنه يمكن للمعاين جعل احتهالات 
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meals,‏ في الزيارة الثانية متساوية تقريبًاء وذلك من خلال الاستفسار بعناية. وإذا 
ون الأمر كذلك op‏ الأشيخاصس ال ر”الذين قوبلوا في الزيارة الثانية هم عينة عشوائية 
T‏ من (nin)‏ شخصا الذين افتقدنا وجودهم في الزيارة الأولى . وبالتالي يكون 
[mF + (n =n),‏ تقديرًا غير منحاز لمتوسط العيّنة الابتدائية المستهدفة . وقد cSt‏ 
لطريقة أداء حسنا في بعض المسوح الإحصائية البريطانية التى طبقها فيها 
Bartholomew‏ . 29 يفرح Kish‏ و (1959a) Hess‏ ف حالة مسوح اسا متكر 7 an‏ أ 
عدم الاستجابات من مسوح حديثة يمكن أن تخدم كبديل لعدم الاستجابات في مسح 
إحصائي قيد التنفيذ. my‏ يظهر الانحياز من زيارات مبكرة نموذجًا GIS Claas‏ 
الجدول (۳٠-١)ء‏ يقدّم Hendricks‏ )1949( الخطوط العريضة لطرق توسّع استقرائي 
لتقدير متوسط النتائج التي يمكن أن يعطيها اللامستجيبون . 


(8-1) نموذج رياضي لأخطاء القياس 

يمكننا أن نتصور ذهنيا إمكانية القيام بعدد كبير من التكرارات المستقلة للقياس 
من الوحدة : ليكن ير القياس الذي نحصل عليه من التكرار » فعندئذى 
Va = [i + Cin (13.29)‏ 
حيث 
۸ = القيمة الصحيحة 
eu‏ = خطأ القياس . 

وتستدعي فكرة «القيمة الصحيحة» قليلاً من النقاش. ففي بعض المفردات 
تكون الفكرة بسيطة ومحددة ULE‏ وعلى سبيل المثال. في جرد للبضائع مأخوذ بطريقة 
المعاينة» يمكن أن تكون القيمة الصحيحة عدد قشاطات المراوح الموجودة على الرف في 
الساعة الثانية عشرة ظهرًا من يوم See‏ وني بعض الحالات يمكن تعريف القيمة 
الصحيحة بصورة عملياتية . فمثلاً يمكن تعريف ضغط الدم الانبساطي الصحيح 
لشخص في وقت ob sue‏ القيمة التى نحصل عليها من استخدام جهاز معياري معين 
حت شروط موصوفة بعناية . إلا إنه يمكن التحقق من أن جهازنا المعياري هو نفسه 
خاضع لأخطاء القياس . ويمكننا أن نتوقع › مع مرور الزمن. أنه سيجري تطوير جهاز 


isa‏ المعاينة الإحصائية 
o۸‏ 1 


f‏ : > على سبيل المثال» شيء عن موقف مستخدم تجاه 
Í . 48 ±‏ دات أخرى .7 3 
أكثر دقة . RA a‏ مقدرته على معالحة مشاكله اليومية » فل 
بپ الاو عه 2 لم ots‏ القمة الصحسحة) . sj;‏ 
يستطيع أحد الادّعاء Ob‏ لديه طريقة مرضية لقياس oss AN‏ ومع ذلك 
Sal‏ 8 مشدة حم فى حالات كهذه. 
فالفكرة مهيده حتی 3 00 5 
تكرا القياسات من الوحدة نفسها سيتبع الخطأى» توزيع تكرار ما. ومن 
el‏ أن متوسط هو 8 وتباينه 2 . ويمثل الحد ,8 انحيارًا في 
أجل الوحدة : » لنفرض ل متوسط يرع هو MAIPI‏ ر É SE‏ 
القياسات . وستعتمد مقادير ,8و 2ه » بالطبع» على طبيعة ١‏ التي نقيسها وعلى 
ز القياس . وقد تعتمد Laf‏ على الكثير من العوامل الأخرى. وفي المجتمعات 
٠ i o‏ قل ولتداروتوع اللنسبية ال Lali‏ 
البشرية يمكن للمناخ الاقتصادي والسيامي السائد ولمقدار ونوع الشعبية الت 
المسح الإحصائي أن تؤثر في المستجيبين للاستبيان الإحصائي . 
والخطوة التالية هى أن ندرس كيفية تغير أخطاء القياس عندما نتحرك من وحدة 
إلى أخرى. فقد Lis‏ تعقيدات متنوعة . ٍ 
ومن أجل مركبة الانحياز op‏ قد يكون هناك انحياز ثابت» E(B) =B‏ 
يؤثر في جميع وحدات المجتمع . وسيكون هناك أيضا E‏ ,التي توزيعا تكراريا 
ما فوق المجتمع . ويمكن أن تكون هذه المركبة مرتبطة بالقيمة الصحيحة des «u,‏ 
سبيل LM‏ يمكن لأداة القياس. وباستمرار» أن تقدّر بالنقصان قي مرتفعة 
ل مر وتقدر بالزيادة قيا منخفضة . 
وقد يوجد ارتباط بين قيم ea‏ في وحدات مختلفة من العينة نفسها. وأبسط مثال 
هو «انحياز المعاين». وتوجد أحيانا Gs}‏ هائلة في متوسط قيم rat (Sly,‏ عليها 
معاينون مختلفون يقومون بمعاينة أجزاء قابلة للمقارنة من المجتمع نفسه (انظر 
Mahalanobis . 1941, Lienau‏ ,1946 و Barr‏ ,1957 )ل 
مختلفة , وعند القيام بتحليلات كيميائية أو بيولوجية في ple‏ مختلفة . والعامل الإنساني 
ليس السبب الوحيد لوجود ارتباط بين الوحدات التي تقاس في الوقت نفسه تقريبًا. 
وكات العزيد من عمليات القياس بالطقس ؛ والبعض يستخدم مواد خام تختلف 
نوعيتها من دفعة إلى دفعة. وعند تقدير سعر البيع JU‏ لمنازل شيّدت منذ بضع 
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سين » يشير Hurwitz « Hansen‏ و Bershad‏ (1961) إلى أنه إذا بيعت بعض المنازل ف 
العيّئة حديثًا Op‏ أسعارها وي مستوى يرشد المعاين وصاحب المنزل في تخصيص Š‏ 
إنازل لم يجر بيعها منذ عديد من السنين. وفي الحقيقة» قد يعتمد السعر المتوسط 
Jot‏ للعيّنة» على ترتيب ظهور المنازل المباعة حديثا في العينة . 

ولكي نعالج هذه الارتباطات ضمن العينة في أعم أشكاها فإننا نحتاج إلى 
نموذج أكثر تعقيدًا من ذلك المقدّم هنا. وبصورة خاصة» ربا كان من الواجب أن تشير 
الرموز 90:0 NB,‏ إمكانية اعتماد قيمها على وحدات أخرى موجودة ضمن El‏ وعلى 
أي حال» يمكن تمثيل أنواع الارتباط. التي Lite‏ أنها الأكثر شيوعًا في التطبيقات 
العملية » بالنموذج Sloan gl JE‏ يسيطة له. 

ومركبات he‏ القياس ملخصة في الجدول .)١١-1*(‏ وقد لاحظنا Lat‏ 
أن قيم Bi‏ ويه في وحدات مختلفة من العينة نفسها يمكن أن ترتبط ببعضها البعض. 


dia = ĉja — Bi حيث‎ 


جدول )١١-٠۳(‏ مركبات خطأ القياس في الوحدة i‏ 





طبيعة المركبة الرمز 





انخياز ثابت فوق جميع الوحدات 6 
مركبة انحياز متغيرة تتبع عندما يتغير 1 توزيعًا تكراريًا ما متوسطه 
الصفر ويمكن أن تكون علىارتباط بالقيمة الصحيحة م 
مركبة خطأ متأرجحة تتبع عند تغير » مع بقاء Ui‏ توزيعًا تكراريا ما ,م - din = eia‏ 
بمتوسط صفر وتباين ;0 





وقد طور Hansen‏ واخر ون )1951( « Sukhatme‏ و Hansen, (1952) Seth‏ « 
Bershad gy Hurwitz‏ )1961( و Pritzker » Hurwitz « Hansen‏ )1965( « نماذج able‏ 
بصورة عامة للنموذج GLI‏ ازا عط Fellegi‏ )1964( نموذجًا أكثر شمولا يتضمن 
العديد من الارتباطات التى قد توجد بين مصادر مختلفة لخطأ القياس في الحالات 
العملية . 
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Gy‏ بحثيهم في 1961 و1965 عبر Hansen‏ واخرون عن نموذجنا بمصطلحات 
تخدلف Gaib Gates!‏ بم في ذلك إضافة دليل © إلى جميع المتغيرات للتذكير Ob‏ الأخطاء 
وحجومها يمكن أن تعتمد على الشروط العامة (G)‏ للمسح الإحصائي . ويعبرون عن 
نتائجهم بدلالة ال يه وبدلالة : 
+B; (13.30)‏ بسر = Bi = E(Yiali)‏ 


والكمية س (التي يرمزون إليها ب لآ أو ,في حالة نسبة) هي من حيث مفهومها 
الذهنى buy Al‏ الحاصل على العديد من تكرارات عملية القياس في الوحدة : . وبالتاليء 


dia = Cia - Bi = Yia - fi’ (13.31) 


ويدعون da‏ انحراف الاستجابة ف الوحدة lau ci‏ دعوناه نحن مركبة تأرجح 
حملا القياس . وهكذا يكون. 
u) )13.32(‏ - 'ير) + pw’)‏ - 'رسر) + Yia “H = dia‏ 
حيث p'‏ متوسط المجتمع للمقادير “سر . 
وبأخذ المتوسط فوق العينةء dod‏ 
u) )13.33(‏ - 'سر) + ('سر - ' da + (a‏ = مر - ولا 
lias‏ يعطي BI!‏ 
MSE(j,,) = V(d,)+ V(a') + (ıı ' - u)? + 2 cov (da, &') )13.34(‏ 


ومن أجل متوسط العينة وتاء تدعى الحدود على اليمين. على CSA‏ تباين 
les‏ تباين المعاينة» مربع الانحياز الإجمالي. وضعف التغاير بين متوسط 
انحراف الاستجابة في العينة وخطأ المعاينة . وبا أن0 = Eldeli)‏ تحت نموذجناء OW‏ 
التغاير ينعدم تحت تكرار عملية القياس في المجموعة نفسها من وحدات العيّنة ووفق 
wae‏ وقد لا ينعدم تحت تكرارات obi Gp‏ مختلفة أو ترتيبات مختلفة إذا 
- ال مه بالوحدات الأخرى في العيّنة. ومع Lf‏ سنتجاهل هذا الحد هنا توخيًا 
es :‏ 8 بين Fellegi‏ )1964( في دراسة SAS‏ (نسبة إلى كندا) أنه يمكن أن يؤدي 
إلى انحياز مهم في بعض طرق تقدير مركبات تباين الاستجابة V(d,)‏ 
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hE‏ لساري |S Cornfield‏ وصفناه de‏ الفقرة 8 (4-۲)› أعطى 
Lle LÅS (1973) Koch‏ لمتوسط مربعات خطأ d m‏ ع عينة متعددة 
المتغيرات » مع تطبيقات تتناول متوسطات صفوف جر 


)4-11( تأثيرات انحياز ثابت 

لنفرض أن القياسات ,زفي جميع الوحدات تخضع لانحياز ثابت B‏ كميته 
معروفة . فعندئذ بخضع متوسط عينة عشوائية بسيط:لآ. أيضًا للانحيازم نفسه . ويُلغى 
الانحياز في تقدير تباين الخطأ الموافق لمتوسط العينة» باعتبار أن هذا التقدير مستخلص 
من مجموع مر بعات الحدود(ثر yi-‏ » وبالتالي فإن CLA‏ العادي من بيان العينة لحدود 
الثقة الموافقة ل لآ لا تأخذ أي اعتبار للانحياز. وتصح النتائج نفسها في معاينة عشوائية 

وتبقى الحالة نفسهاء في الأساس» من أجل التقدير النسبة وتقدير الانحدار. 
ولنعتير تقدير الانحدار» 

Ve = تر‎ + 8)062- x) 

حيث يمكن أن تخضع ال xi ly y;‏ إلى انحيازين ع ثابتين By‏ و,8 على الترتيب . وبا أن 
تقدير المربعات الدنيا 6 يبقى بدون تغيس وأن الانحياز ,8 يلغى من الحد (X= a)‏ 
فينتج أن 1 خاضع للانحياز ,8 . ومن السهل التحقق من أن تقدير العينة ل V(y,)‏ 
لايحوي أية مساهمة تعود إلى مركبتي الانحياز. 


JR = 


8 


=X 

يكون الاتتحياز ايشا ,6 كتقريب آول» باعتبار أن( ر EC‏ هو الواحد تقريبًا في العينات 

الكبرةء حتى لو كانت ال inol x‏ لانحياز ثابت ds.‏ العيتات الكبيرة يكون تقدير 
التباين» 


jn) =E n) L(y - - Rx)? 


a (13.35) 


حرا تقريبًا من (jlo VI‏ وذلك باعتباره تقديرا ل 
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E(¥p-Y) 

تلخ بالقول إ ن Cul Les‏ يمرّ دون أن يكشفه البيان الإحصائي 
للعيّنة . وكا رأينا (الفقرة Ob (A-A‏ إل 95% احتالات ثقة لا تتأثر تقريبًا إذا كانت 
Iim‏ إلى الخطأ المعياري لتقدير المتوسط أقل من 0.1 ؛ ولكن كلما ازدادت النسبة عن 


هذه القيمة. تصبح حسابات حدود الكقة Was‏ وتبقى تقديرات pal‏ من ayo‏ 


زمنية إلى أحرى» أو من طبقة إلى أخرى» غير منحازة» وذلك شريطة بقاء الانحياز 


. على الدوام‎ ÉU 


)٠١-1‏ تأثيرات الأخطاء 
غير المرتبطة ضمن العينة 
في هذه الفقرة نعطي القليل من النتائج حول (,تز)/1 و (,تز)ن » من أجل معاينة 
عشوائية بسيطة» وذلك في أبسط الحالات حيث تكون أخطاء القياسات غير مرتبطة 
ضمن العينة . ويمكن تطبيق هذه الحالة في مسوح إحصائية مأخوذة من سجلات. في 
استبيانات إحصائية تملا SIS‏ من قبل صاحب العلاقة ركا في المسوح البريدية) حيث 
لا يستشير أعضاء في العيّنة نفسها بعضهم بعضاء وفي بعض المجتمعات غير الحية التي 
يكون القياس فيها موضوعيًا. ولا يمكن القيام بفرض عدم الارتباط دون رويّة: قد 
يدخل الارتباط ضمن العينة» على سَبيل SU‏ من خلال عملية المقابلة» الطباعة› 
الترميزء أو تحويل المعلومات الإحصائية إلى حاسب Si‏ إذا كان الشخص يعالج عددًا 
من العناصر في العينة . 
ومن )13.34( نجد» من أجل التباين, 


V(y„) = V(da)+ Vie’) (13.36) 


لإيجاد J‏ 
eon‏ فرق فالات زوه pia‏ . والآن تج 


Vidia) =‏ والأخبطاء غ غير 
مرتبطة في وحدات مختلفة ضمن العيّنة . وو 


yar عدرائية‎ tlc من أجل‎ UE: 
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حيث يرمز لعينة حددة» ما يلي : 


E(d,'|S) 7 (13.37)‏ 
Le,‏ تأخذ المتوسط فوق جميع العينات العشوائية البسيطة نجد بالتالي : 


Le, ا‎ 
V(y,) err? + so (13.38) 


1 (-f). 2 
a aman (13.39) 


حيث يرمز op‏ لمتوسط تباينات أخطاء القياس مأخودًا فوق المجتمع. ووفقا 
لمصطلحات Hansen‏ واخرون يكون In‏ 07 تباین الإجابة لمتوسط العينة y,‏ 

ومع أخطاء غير مرتبطة يمكن تطبيق النموذج نفسه لتقدير نسبة المجتمع 
Bershad s Hurwitz « Hansen) P‏ ,1961( . ومن أجل أي وحدة» لتكن القيمة 
الصحيحة مم مساوية للواحد إذا كانت الوحدة Gi‏ الصفه © وصفرا في] عدا ذلك» 
فوقوع أخطاء في القياس كشن OF‏ الات UL Laval‏ تصنيمًا bE‏ ومن أجل 
الوحدة تكون القيمة المسجلة برهي الواحد أحيانًا والصفر أحيانا أخرى. لنرمز ب بم 
لنسبة القياسات فى الوجدة ف التي يكون فيها 1= رفعندئذ» ونی حالة ¡ معطی » يكون 
LS Facey,‏ عند تكرار القياس» بمتوسط ee mi = P,‏ تباین PQ, sad,‏ . وهكذا إذا 
كان Pa = Ja‏ تقدير العينة. فإن )13.38( تصبح ء 





Vip.) = (= وم ج‎ + ZA Lap? (13.40) 
n sn 
1 N N 
er 1) (E R-E p25 p?- yp?) 


LN 
n(N-1) 7 (13.41) 


0 


جیب 


N 
< 
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otg‏ 


$ oa, g 
لمجموع تباين الإجابة وتباين المعاينة حذا أعلى‎ of نجد‎ (13.41) Ss كا‎ 
8 og i i . 1 و سين‎ 
d mie = 0 aes الحد الأعلى هو أيضا تباین متوسط‎ lias NPQ/n(N-1) 
د ل القياس‎ -J | الوحدات» إذا تجاهلنا الت م م وم يكن هناك انحياز‎ 
وبالتالي»‎ ¢ P أى وحدة سيكون عندئذ متغيرا ثنائيا بمتوسط‎ ån, الصحيح‎ 
g? N 
Æ لل کا“‎ 

n nN? Vea) (13.42)‏ 
وتصح هذه النتيجة المحيرة إلى حد كبير لأن: () تباين المعاينة الداخل في 
)13.39( و )13.40( هو تباين |(8 + س) = oi’‏ و (ii)‏ عند تقدير نسبة يكون الارتباط بين 
بم وق DL‏ دوما. فعندما يكون 1= يكون 0= Bi‏ باعتبارأن1 = (,6 + P; = (m‏ 

وبصورة مشابهة عندما0 = س »0< 8 . وهكذا يكون IE‏ 


5.2 
n‏ 
في )13.39( أقل (Elo‏ من 
S‏ 
n‏ 
بها يساوي تقريبا تباين الإجابة ل ya‏ فقط . 
ومع أخطاء غير مرتبطة نجد نتيجة مفيدة هي ol‏ العلاقة من أجل J v(y,)‏ 
معاينة عشوائية بسيطة تبقى غير منحازة إذا تجاهلنا peo‏ ومن نتيجة النظرية 
)4-7( تصبح هذه العلاقة, عند تطويرها نحت الفرض بعدم وجود (he!‏ فياسات» 


على الشكلء 
t- = ¥ (Ya Fa)?‏ 
Me -ta (13.43)‏ کے 2و = vga)‏ 
LOM,‏ 
Yia - Ya = (dia —d,)+ (wi - 5’) (13.44)‏ 


وبالتربيع ثم أخذ المتوسط Sof‏ فوق القياسات المتكررة, ثم فوق الاختيارات 
المتكررة e Aa aa‏ 
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1- 1- 
Ev (a) و اموا‎ (13.45) 
» (13.39) بنا نجد من‎ 
1- 
Vla) = Lar +ODs,2 (13.46) 


وهكذا يكون Eo(Fe) = We)‏ ]13 أمكن f JLP,‏ . 
وبالطريقة نفسها يمكن البرهان على أن العلاقات في الفصل السابق الخاصة 
بتقديرات العينة لتباينات he‏ المعاينة تبقى صحيحة في معاينة طبقية أو معاينة متعددة 
e‏ وكذلك فإن علاقات العينة الكبيرة قابلة للتطبيق على تقدير الانحدار والتقدير 
النسبة» شريطة أن تكون أخطاء القياس في ,رو «غير مرتبطة ضمن العيّنة وأن يكون 

Sage التمم‎ 


)11-19( تأثيرات الارتباط 
صمن العينة بين أخطاء القياسات 
لنفرض وجود ارتباط بين بعض أو جميع قيم يي من أجل وحدات في العيّنة 
نفسها. فيمكن كتابة الحد 2,2 على الشكل». 
n‏ لها 1 0 
d=- (È da +2 x dada) (13.47)‏ 
وبالتالي» إذا أخذنا المتوسط فوق قياسات متكررة» وعينات عشوائية بسيطة. نجدء 


V(d,) = E(d,”) = Lo’ , 3 ede d;a) (13.48) 


حيث أخذنا متوسط الجداءات فوق جميع أزواج الوحدات في العينة نفسها. وقياسًا على 
المعاينة العنقودية» يمكن تعر يف متوسط معامل الارتباط ضمن العينة ,م|بالمعادلة» 
E (dia dja) = p„og? (13.49)‏ 


< (13.48) يعطى من‎ lias 


2 
Vid.) =“ ]1+ (n - pu] )13.50( 


Se aN T E E a nt ee - 


= > 2 کب ج 
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Bershad , Hurwitz‏ (1/)47()1961 تباین الإجابة الكلي 
لتر دع مرك Fin‏ تباين الإجابة البسيطء 
بم امركبة الارتباط لتباين الإجابة الكلي . 


وقد ‘Hansen gew‏ 
باعتبار أن له تأثيره في متوسط 
بين) يدعى ا لحد «/*ي6.م(1- 


ومن )13.34( e daw‏ مفترضين 2-0 COV (da,‏ ؛ 


oq 1-‏ _ = 
(13.51) 2 لحب VON 1 + (n= Np,‏ 
وبالطريقة نفسها وجد أن القيمة المتوسطة ل(.7ز)ه العادي في (13.34) هي 


Fv(j,) = TN 





lo (1 -pn)+S,?] (13.52) 


وبأ أنه هن المحتطل أن يكون ,م موجبًا في العديد من أنواع he‏ القياس» فالعلاقة 
اأتعارف عليها ل (,تز)ه تشكل عادة تقديرًا بالنقصان في هذه I‏ وتجعل تقدير 
العبّة يبدو وكأنه أكثر دقة مما هو عليه فعا . وهذا صحيح حتى عندما يكون الت م م 

ورب كان JEI‏ الأكثر تكرارًا لارتباط ما ضمن العيّنة بين أخطاء القياسات هو 
ارتباط ما ضمن المعاين المذكور سابقاء وبصورة خاصة حول مسائل تنطوي على اراء 
وأحكام . olyn = mkol ye Ads‏ كلا من المعاينين ال # يحصل على بيان إحصائى 
من m‏ مستجيبا. وإذا استطعنا الافتراض بأنه لا يوجد ارتباط بين أخطاء القياس 


2 
V(d,)=—*[1+(m— Dp] )13.53( 


حيث يم متوسط معامل ارتباط ما ضمن المعاين . 

ويمكن حتى !ب ‌صغیر أن يقدم إسهامًا رئيسًا في (رتز)/ا باعتبارها مضروبة على وجه 

ارم حصة m cal‏ . وقد يوجد Lal‏ بعض الارتباط بين أخطاء القياس 
ينين OE‏ (مثلا» إذا كانوا قد تلقوا تدريباتهم أووٌجهوا من قبل المشرف نفسه) . 

ولا يمثل ات إلا أبسط نوع من ارتباط ما ضمن العيّنة . وف معاينة 
بقية» على سبيل JEN‏ يمكن لمن يقوم بالترميز أن يفرّغ النتائج من عدة طبقات» 


مصادر Wad!‏ في المسوح الإحصائية ogy‏ 


T‏ خلال التباس معين في التعلييات يمكن أن يُدخل أخطاء مرتبطة ga‏ الطبقات 
جميعها. ويمكن تكييف النموذج الرياضي بحيث ينطبق على حالات من هذا النوع . 


)١7-1١(‏ خلاصة تأثيرات أخطاء القياسات 
بدلالة النموذج يمكن أن يكون المتوسط تا لعيّنة عشوائية بسيطة غير منحاز وأن 
يكون تباينه :7/”يرى (متجاهلين ال ت م (e‏ هذا إذا كانت القياسات جميعها دقيقة . 
وكنتيجة لأنواع أخطاء القياس التي نوقشت هناء يمكن أن يخضع المتوسط لانحياز 
قدره 8» ويكون متوسط مربعات خطئه» 
(13.54) 867 +[.م(1- MSE.) =—{5,7+o{1+(n‏ 


Mi = Bi + 8: حيث‎ 

وتتضمن العلاقة )13.54( حدّين «/2.رى و  o7(1—p,)/n‏ يتناقصان US‏ تناقص ال . 
ويبدو للوهلة الأولى أن الحدين prog‏ و82 مستقلان عن ” . وقد يكون هذا تبسيطا 
WL.‏ فيه . وأي تخيّر كبير في حجم العيّنة يمكن أن يستدعي Gas‏ في الطرق الميدانية 
للقياس» وقد يؤثر هذا في .,مو82. وعلى أي Se‏ ينبغي أن يتغير olia‏ الحدان تغيرا 
بطينًا نسبيًا مع ۸ » إذا كان هناك أي تغير. وهكذا فمن المحتمل أن يسيطر olia‏ 
الحدان. في العيّنات الكبيرة. على متوسط مربعات الخطأ MSE‏ ما Jat‏ تباين المعاينة 
العادي Wha‏ وغير ذي شأن كدليل على الدقة الحقيقة للنتائج . 


)18-1١‏ دراسة أخطاء القياس 
كرس جزء من البحث في جال تطبيقات المعاينة في السنوات الأخيرة لدراسة 
أخطاء القياس. وكانت الأهداف هي اكتشاف المركبات التي تسهم إسهامًا كبر 
في ال MSE‏ وإيجاد طرق لتخفيض هذه المساهمات . ونعرض في هذه الفقرة والفقرات 
التالية بعضا من الطرق الرئيسة . ويتضح لنا ما سبق أن التقدم سيكون Bes‏ ومكلفا. 
وأحد الأسباب هو أن أخطاء القیاس› كما ذكرنا LAL‏ تعتمد اعتماذا la‏ على كل من 
المفردات وطريقة القياس . ونادرًا ما يمكننا الافتراض Ob‏ = التي نتوصل إليها 

حول أخطاء القياس في مسح ما يمكن تطبيقها على مسوح أخر 


٥۸‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


4 النموذجية فإن أفضل طريقة لدراسة أخطاء القياس‎ FEES 
وفي المارسة العملية تقتصر هذه الطريقة‎ . u, القيم الصحيحة‎ A eR 
NOT للوصول إلى لم وتبقى‎ ise مفردات من أجلها طريقة‎ 
الذي قام بمقارنة المعلومات المتعلقة بدخول‎ (1951) Belloc يعطيها‎ altel $ atl وتنفيذ‎ 
الي والمأخوذة من زيارات للمنازل مع سجلات المستشفى الخاصة بالشخص‎ 
الذي قارن إفادات المستخدمين المتعلقة بالإجازات المرضية مع‎ )1955( Gray المعني » و‎ 
lias shel سجلات دائرة الذاتية . وتكون تحقيقات من هذا النوع - وتدعى‎ 
a مع مفردات مثل العمرء المهنة » عدد سنوات المدرسة» والثمن‎ LSE - السجل»‎ 
لسيارة. وإحدى الصعوبات هي أن السجلات لا تتضمن أحيأنا تلاؤمًا تاما مع‎ 
. الشخص الذي جرت مقابلته‎ 


وعند افتقاد طريقة لتحديد القيمة الصحيحة يكون أحد البدائل هو إعادة 
القياس بطريقة مستقلة نعتيرها أكثر دقة. وقد Kish ls‏ و e| a> (1954) Lansing‏ 
تخمين محترفين بتقدير OET‏ بيع المنازل التي كان أصحابها قد أفادوا من حينهم بثمنها. 
dy‏ مسوح تتعلق بالمرض قورنت إجابات المستجيبين إما بسجلات أطبائهم أو بنتائج 
فحص طبي كامل Dunham, Sagen]‏ و Trussell, 1959 Simmons‏ و Elinson‏ 1959 [ 
وليس من السهل تفسير نتائج مقارنات كهذه بدلالة النموذج. U‏ أن الأداة المتفوقة 
هي نفسها خاضعة لأخطاء القياس. إلا أن المقارنات ستشير على الأقل إلى المفردات 
التي تتفق من أجلهاء وبصورة جيدةء الأداتان الروتينية والمتفوقة» وإلى المفردات التي 
لا يتحقق من أجلها مثل هذا الاتفاق . 


| وإحدى الطرق ld‏ الهدف الماثل e‏ هي إعادة مقابلة عينة جزئية من المستجيبين 
في مسوح زيارات المنازل بوساطة معاينين أكثر خبرة واستبيان أكثر Senais‏ وأدق سر . 
و بعد إعادة المقابلة يناقش ا خبير مع المستتجيب أي تباين بين الأجوبة الأصلية والأجوبة 
call‏ والهدف هنا هو حديد الجواب الأكثر دقة وسبب التباين. وقد تكتسب الكثير 
من المعلومات المفيدة. Gy‏ تقديمه لبعض وسائل قياس أخطاء الإجابات» يناقش 


مصادر الخطأ في المسوح الإحصائية ots‏ 


Madow‏ )1965( استخدام المعاينة المضاعفة, مع مقدّر فر a‏ من الشكل i)‏ - 7) - 'ر] 
كوسيلة gas‏ انحياز الإجابة . و ثم هنا هو متوسط القياسات غير المنحازة أو BY‏ 
انحيارًا التي تمت في العينة الجزئية » بين F‏ و تز هما متوسطا القياسات الأصلية في العيّنة 
والعيّنة الحزئية . 


ومن وقت GV‏ يمكن إجراء مقارنات إجمالية بين نتائ نج مُسحين مختلفين . "ومن 
أجل عدد من المفردات يمكن مقارنة نتائج مكتب ا الإإحصائي في الولايات 
المتحدة مع النتائج المأخوذة في الوقت نفسه الي يعطيها المسح الراهن للمجتمع 
(Current Population Survey)‏ . ور( أن gl‏ د يعقر أكثر دقة» وبصورة خاصة ٤‏ 
مفردات صعبة القياس» فيمكن القيام بتقديرات تقريبية ل8 انحياز القياس في 
معلومات مكتب التعداد Hurwitz, Hansen)‏ و Bershad‏ ,1961) وقد ناقش 
Stephan‏ و (Se (1958) Mc Carthy‏ من المقارنات بين نتائج عيّنات بالحصة وعينات 
احتالية . 

وندرس في الفقرات التالية بعض الطرق المصممة لإنتاج تقديرات كمية لمركبات 
التباين الكلي (تباين الإجابة مضافا إليه تباين المعاينة) لتقدير عيّنة . 


)£11 1( إعادة قياس عينات جزئية 

يتركز plea‏ في الدراسات الحديثة على : (I)‏ تباين الإجابة JII‏ والحجوم 
Ll‏ لتباين الإجابة البسيط ولمركبة الارتباط laas‏ فیه» و(ب) ا لحجوم التسيية 
لتباين الإجابة الكلى وتباين المعاينة . وإحدى الطرق الشائعة من أجل (I)‏ هي اختيار 
Ue‏ جوثية من العاملين G‏ القياس «معانتين» عاملين في ajal‏ الخ .) قم إعافة 
قياس الحصص المخصصة هم بواسطة آخرين يفترض أنهم في مستوى المهارة نفسه . 
لنفرض أن حجم العينة الجزئية mk‏ حيث m‏ حجم حصة معاين و )عدد المعاينين الذين 
اختيروا للعينة الأصلية . l‏ 

ليكن ررر ,وبر القياسين من الوحدة امن حصة معاين. إذا صحت 
)13.13( فعندئذ» 


تلت سيج ع سنس ص ست يي هد 


تقنية المعاينة الاحصائية 
606٠‏ 


Yia = dı, + uw.’ 
eS (13.55) 


وبالتالى إذا أخذنا المتوسط فوق الحصة نجد» 
E p> (Yi - ya)” 2‏ 
i Iai +042‏ 
Dy 2 = COV (dj, di2) )13.56(‏ 





و الان hat‏ 2 ى تباين الإجابة البسيط للمعاين 1 في المسح» > في حالة صحة 
الشرطين TA (A)‏ لا ارتباط بين أخطاء الاستجابة vid,‏ درك في فى الوحدة نفسها 
و “ويه = ”ريه وتنطبق المعادلة (13.65) على زوج بمفرده من المعاينتين» ويؤخذ متوسطها 5 
العينة الجزئية التي تتضمن k‏ من أزواج المعاينين . 

ويمكن أن تصح الشروط A‏ عندما يكون القياس عملية ترميزء والمعاينون الذين 
يقومون بالترميز ذوو مهارات متاثلة ومدربين من قبل مشرفين مختلفين» ولا يرى أحد 
المعاينين عمل الآخر. وني حالة الزيارات يجب أن نتوقع cov(d,d,)‏ موجبًا OY‏ بعض 
المستجيبين يكرر أول إجابة BLE‏ من ذاكرته . وفي هذه U‏ يكون Ë On- yi2)?/2m‏ 
تقديرًا بالنقصان gg? J‏ وهو Lal‏ تقدير بالنقصان og)?‏ إذا كان المعاين الثاني أمهر 

من المعاين الأول. |S‏ يبين Hansen « Hurwitz‏ و Pritzker‏ (1965) من أجل قياس من 

النوع )0,1( . Sas‏ عن ذلك فقد وجد أن FY Yi2)?/2m‏ يندخفض إذا أعطي 
المعاين الثاني الإجابات التي حصل عليها المعاين الأول. حتى ولو طلب منه ألا ينظر 
إليها حتى تتم المقابلة المكررة Koons)‏ ,1973( وتوضح هذه التعقيدات ISU‏ تكون 
الدراسة الواقعية لأخطاء القياس صعبة . 

ومن أجل تباين الإجابة الكلي يكون التقدير المناسب من (13.55) لزوج بمفرده 
من المعاينين هو Gaya‏ حيث Fafo‏ هما متوسطا ال ” قياسًا للمعاين 
الأول وال LOLS me‏ للمعاين اكان ء عل الريب وت الى (A) Joy‏ تعد 
Ega- 2411 + (m= Dp] )13.57(‏ 
حيث رم الارتباط بين أخطاء الإجابة من وحدات 


حتلفة يتعهدها المعايرن نفسه . وتقدم 
المعادلة (13.57) درجة واحدة من 9 


الخرية فقط. إلا أنه يؤخذ متوسطها فوق الأزواج 


مصادر الخطا في المسوح الإحصائية : 
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إل من المعاينين. وبأخذ تقدير ل of‏ من (13.56) يمكن تقدير الحجوم النسبية 
تباين الإجابة البسيط ومركبة الارتباط . وفي مسوح الزيارات وُجد أن مركية الارتراط 
أكر عادة بكثير من تباين الإجابة البسيط» باستثناء ما يتعلق بمفردات أساسية مثل 
العمرء الجنس» الحالة الاجتماعية Fellegi)‏ ,1964( وإلى حد cle‏ كان هذا 2 
استخدام إحصاء 1970 في الولايات المتحدة للتعداد الذاتي البريدي kk‏ 
واسعا Hansen)‏ و Waksberg‏ ,1970( . 

وإذا كانت (13.55) صحيحة» فيمكن أيضًا دراسة نسبة تباين الإجابة البسيط 
إلى تباين المعاينة مطبقة على العينة التي تتضمنها حصّة معاين. ذلك لأنه تحت 
الشروط cA‏ 


EDS (ya =3.) /2(m-1)= e2 (1— زيم‎ +S, (13.58) 


وقد Pritzker les‏ و Hanson‏ )1962( النسبة 
2 
; بي 
P= Glia (13.58)‏ 
دليل عدم الاتساق. وهو مشابه للكمية )1-4( حيث م معامل الموثوقية المستخدم 
في دراسة أخطاء القياس في ple‏ النفس. وإذا كان .م.مهملاء فيمكن تقدير 1 من 
نسبة (13.56) إلى (13.58) . 
ومع متغير )0,1( إذا وضعنا 7-1 فتبين المعادلات )13.40( (13.41) في الفقرة 
)1١-1(‏ أنه في حالة قياس لوحدة بمفردها يكون مجموع تباين الإجابة البسيط وتباين 
المعاينة PHY P/N Eee 19) PO‏ وبفرض / مهملا. ويمكن تلخيص مجموعة 
القيم المشتركة Jas Ni, Yi2)‏ عليها معاینان ف الجدول التكراري 2x2‏ التالي : 
l‏ عدد الاستجابات 
المعاين الثاني 
المعاين 
الأول 





تقنية المعاينة الإحصائية 
ooy‏ 


وهكذا يكون b‏ عدد الوحدات الي يسجل فيها المعاين الأول 1« ويسجل الثاني 
0. وتحت الشرطين dou 2 A‏ 
È (Y= ya)?‏ 


^ 2 








Ca 2m =(b+c)/2m (13.59)‏ 
وأحد الاختيارات لتقدير 1 من العينة الحزئية هوء 

f m(b +c) 
PQ (a ع)(6+‎ +d)+(a +c)(b+d) (13.60) 


حيث يؤخذ متوسط تقديرات ال 50 من مجموعتي القياسات. وقد نشر Pritzker‏ 
و Koons » (1964) Fellegi « (1962) Hanson‏ )1973( تقديرات للدليل في حالة مفردات 
كل من تعداد إحصائي ومسح als‏ وهذه التقديرات مفيدة لمقارنة عدم الموثوقية 
النسبية للقياسات في IL‏ مفردات مختلفة Gy‏ تعدادات إحصائية متتالية » أو لمقارنة 
طرق تلفة للقياس» غا يزودنا ببعض القدرة على تثمين طرق جديدة للقياس. 
وبالطبع فإن تفسير هذه المقارنات تظلله غالبا الشكوك kè‏ إذا كانت الشروط A‏ مطبقة 
أم لا. ويعطي Fellegi‏ )1964( تقديرات أكثر تعقيدًا قائمة على شروط أكثر واقعية . 


)٠١-١۳(‏ عيّنات جزئية متداخلة 

كان Mahalanobis‏ قد اقترح هذه الطريقة المفيدة بصورة خاصة فى دراسة 
أخطاء مرتبطة . ولتقديمها في أبسط العبارات نقول إن He‏ عشوائية من «وحدة يجري 
تقسيمها عشوائيا إلى » من العيّنات ال حزئية» وتتضمن كل عيّنة جزئية manlk‏ وحدة . 
ويجري Like‏ العمل الميداني ومعالجة معلومات العيّنة بحيث لا يوجد ارتباط بين أخطاء 
القياس لذي وحدتين من عينتين جزئيتين مختلفتين. وعلى سبيل JE‏ لنفرض أن 
الارتباط الذي نضطر للتعامل معه ينشأ فقط عن انحيازات المعاينين. إذا cas‏ 
SP‏ جزئية مختلفة لكل من ال معاينين ال »ولم يكن هناك ارتباط بين أخخطاء القياس عند 
معاينين مختلفين فلدينا مئال عن الطريقة . l‏ 


ومع النموذج ال اض e, u‏ : 
a‏ لرياضي نفسه يكون من المريح أن نرمز للوحدات بدليل 


oo مصادر الخطأ في المسوح الإحصائية‎ 
Yija = MW’ ij + dija )13.61( 


حيث يرمز ؛ للعينة الجزئية (معاين) وزللعضو ضمن العيّنة الجزئية. والات م م 
وبا أن العينة الحزئية i‏ هي عينة جزئية عشوائية» فإنها نفسها عيّنة عشوائية ظ 

بسيطة حجمها e m‏ وهكذا يكون تباين متوسطهاء استنادًا إلى )13.51( » 

VO) - ]تيه + ةركل‎ 1 + (m= Dow] (13.62) 


حيث .م الارتباط بين ال giid,,‏ يحصل عليها المعاين نفسه . 
وبا أن الأخطاء مستقلة في العيّنات الحزئية المختلفةء فنجدء 


Va) 2 VO) = را‎ +oq[1+(m—1)p.} (13.63) 


ومن نتائج العينة يمكن حساب تحليل تباين ال / من الملاحظات إلى مركبتي 
«ما بين المعاينين» (العينات الجزئية) ب (۸-1) درجة من الحرية و«ما ضمن المعاينين» 
ب (1-:)4 درجة من الحرية . ويمكن التحقق بسهولة من أن القيم المتوقعة لمتوسطات 
cole I!‏ حيث تؤخذ المتوسطات فوق اختيارات المعاينين والعيّنات العشوائية 
والعيئنات الجزئية » هي كا في الجدول .)17-1١(‏ 


جدول (VEN)‏ توقعات متوسطات المربعات (على أساس وحدة بمفردها) 













m Ss g \2‏ ما بين المعاينين 
[.م(1 - (m‏ + 1]تيى + 2.رى لل 2 = k-1 s%‏ 


(العينات الحزئية) 


k(m-1) شط دتى‎ Vy- Ja)? 


k(m - 1) S? +04 )1 = )م‎ 





د ن کس چ ر کے 


تقشة المعاينة الإحصائية 
ع هه . 


ضيف اللذول )١ YN)‏ نتيجتين مهمتين. وبالمقارنة مع(13.63) نرى أن (متر)/1 
ae‏ منحاز ل s/n‏ متجاهلين ال ت م م. وهكذا تقدم العينات الجزثية 
المتداخلة تقديرًا ل Va)‏ يأخذ بصورة مناسبة اعتبارًا لكل من تباين الإجابة البسيط 
ومركبة الارتباط i‏ 
ويمكننا التحليل أيضا من تقدير مركبة الارتباط» باعتبار أن 


E(s,’- Sy) 
m 


(13.64) “يوم = 


وبالتالي » تقدّرمقارنة (5,7—5,)/m‏ (1-:7) مع ”ر المقدار النسبي لمساهمة مركبة ارتباط 
تباين الإجابة في التباين الكلي ل هلا . ومع القياسات التي تكون فيها مركبة الارتباط 
أكبر بكثير من تباين الإجابة البسيط. استُخدمت النسبة (M-I Sw )/ MS‏ كقياس 
بديل للمساهمة النسبية لتباين الإجابة LSI‏ في التباين Ya J LSI‏ . ويقدم Tepping‏ 
و Boland‏ )1972( تقديرات هذه النسبة من أجل مفردات في المسح الراهن للمجتمع 


. (Current Population Servey) 


وعند تطبيق طريقة العينات الجزئية المتداخلة في عينة متعددة المراحل تغطي 
مساحة جغرافية واسعة . OP‏ المارسة الأكثر شيوعًا هي أن يقيس زوج من المعاينين 
عينات جزئية مسحوبة من العناقيد الأصغر بين المراحل المتتالية . ويهذه الطريقة نحافظ 
على كون عدد الوحدات النهائي في حصّة معاين في المسح ضمن مستواه المعتاد» مع 
أن المعاين مضطر للتنقل فوق ضعف المساحة المعتادة . وفي عنقود بمفرده يقدم الجدول 
ONY)‏ درجة واحدة من الحرية لما بين المعاينين و (1-)2درجة من الحرية لما ضمن 
المساشين> Sina Lol‏ متوسط المربعات الموافق فوق العناقيد ال» التى اختيرت 
الدراسة . وتباين المعاينة الذي قيس ليس» بالطبع . إلا تباين ما ضمن المرحلة الأخيرة 
memes‏ العنقودية . وكتذكير بهذه الحقيقة يُكتب حد تباين المعاينة Elms)‏ 
Ñt‏ على الشكل (1-6) ”برك Ve‏ من Sp?‏ حيث ,م الارتباط ضمن العنقود بين أخطاء 
ill‏ في وحدات جزئية مختلفة . 


مصادر الخطأ في المسوح الإحصائية ههه 

وقد استخدمت طريقة الغيّنات الجحزئية المتداخلة بهذا الشكل في الدراسة 
لتباين الإجابة التي قام بها مكتب الإحصاء في الولايات المتحدة )1968( ¢ والتي 
صٌممت لتقدير مركبات الارتباط لتباينات الإجابة الكلية لمفردات من تعداد 
0 . وكانت المساحات في هذه الدراسة عناقيد متراصة من المنازل. أما العناقيد 
فمنتشرة فوق كامل الولايات المتحدة الأمريكية. وقد CIES‏ عينتان جزئيتان 
متداخلتان في كل عنقود تضمنته العيّنة من العناقيد. وخصصت كل عيّئة جزئية إلى 


ds‏ نصف العناقيد كان للمعاينين قائدي طاقم ake‏ وفي هذا النصف, 
افترض» وهو فرض يبدو منطقيّاء أن أخطاء الإجابة بالنسبة للمعاينين غير مرتبطة . 
وهكذا يكون (s-s‏ تقديرًا ل ,هيم حيث يمثل ”رو OV‏ معدل متوسط 
المربعات بين المعاينين في العنقود-نفسه . وني النصف الآخر من العناقيد كان للمعاينين 
قائد الطاقم نفسه . والهدف هنا كان قياس المدى الذي ينتج فيه تأثير قائد الطاقم تغاير 
بين di‏ ومن أجل المعاينين في عنقود واحد. وإذا كان الأمر op Was‏ ”وو في 
الجدول )١7-١(‏ يقدّر الآنء 

mE cov (d 14.2)‏ - [ييم(1 = (m‏ + 1]تي» + (وم - 2)1.رى 
و (5,2-5,7)/m‏ يقدرى 


puta - E(cov d ıd 2) ا‎ 


ومقارنة المجموعتين من قيم (5,2—5,2)/m‏ تكشف عن وجود by‏ قائد الطاقم» . 
ley‏ أن الفروق بين تقديرات تباينين مثل ”رو و يى غير مستقرة» فمن الضروري 
أخذ عدد كبير من العناقيد في نصفي مثل هذا النوع من الدراسة كي نقيس لأي درجة 
من الدقة «تأثر قائد الطاقم» . 


ويمكن تعميم طريقة العيّنات الجحزئية المتداخلة إلى معاينة طبقية ومعاينة متعددة 
المراحل. وإذا كان الاهتمام الرئيس ينصبٌ على تقدير غير منحاز ل Va)‏ ويأخذ 


5ه تقنية المعاينة الإحصائية 


اعتبارًا Cola‏ لتأثرات أخطاء القياس» فكل ما نضطر إليه هو أن تتألف العينة من عدد 
were‏ الجزئية» من اله gilt‏ نطمئن فيها إلى أن أخطاء القياسات في 
عسات جزئية مختلفة هي أخطاء مستقلة عن بعضها. Jes‏ وجه الدقة يتعلب هذا 
استخدام فرق معاينة dake‏ مشرفين مختلفين, ومفرغي بيانات مختلفين» في عينات 
جزئية LE‏ . وإذا كان Jia‏ متوسط العيّنة ا لجزئية Elia Fa) Ph (kV) Opi‏ يشكل 
تقديرًا غير منحاز ل Via)‏ ب (k-1)‏ درجة من ا حرية . وتصح هذه النتيجة لأنه يمكن 
اعتبار العيّنة الجزئية كرحدة معاينة مركبة بمفردهاء وتكون العيّنة في الواقع عينة 
عشوائية بسيطة من هذه الوحدات المركبة» بأخطاء قياس غير مرتبطة بين وحدات مركبة 
مختلفة . وبالتالي تنطبق نتائج الفقرة (V-A)‏ ويصف Deming‏ )1960( عددا كبيراً 
من تطبيقات هذه الطريقة التى تدعى أحيانا المعاينة المتكررة» والتي استخدمها 
Deming‏ على gles‏ واسع . ai‏ أجل مناقشات أخرى لفوائد هذه الطريقة. 
انظر Jones‏ )1955( و Koop‏ )1960( وتزداد تكاليف سفر المعاينين في طريقة العينات 
الجزئية المتداخلة, إلا أنه يمكن تلطيف ذلك إذا قسمنا العينة إلى طبقات مؤلفة من 
مناطق متراصة. وعلى سبيل المثال» يمكن أن تتضمن كل طبقة عيّنتين عشوائيتين 
مخصصتين لمعاينين مختلفين. ويُطلب من كل معاين أن يتنقل فوق الطبقة بكاملها بدلا 
من أن يتنقل فوق نصف الطبقة فقط. وتقدم كل طبقة درجة واحدة من الحرية 
لتقدير (,ز)لا . 


(11-1) تركيب التداخل وتكرار القياس 
کا رأينا (فقرة ply (VENT‏ تكرار قياس الوحدات في حصة معاين من قبل 
معاين اخر من نوعية ماثلة تقديرات لتباين الإ جابة البسيط وتباين الإجابة الكلى. هذا 
إذا SAA‏ الشروط 4 . مع lel‏ يمكن أن تكون تقديرات بالنقصان في مسوح 
زيارات > إذا كانت أخطاء المستجيبين في المناسبتين مرتبطة إِيجانًا . وتقدّم خطة التداخل 
(فقرة Set )٠١-۱۳‏ مركبة الارتباط لتباين الإجابة وإسهامها في الاين الكل: 
تباين الإجابة زائدًا تباين المعاينة . ٠‏ ۰ 


ويمكن تعلّم المزيد من طريقة حاذقة لتركيب التداخل والتكرار استخدمها 


مصادر الخطأ في المسوح الإحصائية ee‏ 


. 1961 في دراسة أخطاء الإجابة في تعداد السكان في كندا عام‎ )1964( Fellegi 
هي‎ phan وکل منها يتضمن حوالي‎ (EAs) زت الدراسة في اشع تعداد‎ 
ا الساية: وقد جمعت مناطق التعداد المتجاورة في 67 زوجا. وخصّص‎ pa 
معاينان لكل زوج» يقابل كل منهم نصفًا عشوائًا من ال منازل في الزوج . وهكذا يكون‎ 
الحمل المعتاد نفسه من العمل» إلا أن المنازل الخاصة به تنتشر فوق ضعف‎ side لكل‎ 
المعاينان حصتيههماء مما يعطي التركيب المرغوب للتداخل وتكرار‎ Joly المساحة. ثم‎ 
. القياس‎ 


وإذا رمزنا ب ,3 ,5 للعيّنتين الجزئيتين المتداخلتين وب ,1 ,اللمعاينين» OP‏ 
مقارنة (Ss)‏ مع (LS)‏ أو (رك1) مع ),1,5( تعطي تحليل «تكرار القياس»» 
Ey‏ تعطي مقارنة (S)‏ مع (S)‏ أو S)‏ مع (S)‏ تحليل «التداخل». وتقود 
هذه المقارنات إلى تقديرات لتباين الإجابة البسيط ولمركبة الارتباط ولتباين الإجابة الكلي 
ولدليل عدم الاتساق . وتباين المعاينة Gall‏ هنا هو التباين بين المنازل ضمن أزواج 
مناطق التعداد. ويعطي تايل st‏ اتساغا ام به Fellegi‏ تقديرات pled Lal‏ 
انحرافات الإجابة العا للمعاين نفسه. وقد jal‏ هذا الحد في النموذج المقدم cLa‏ 
إلا Pace Fellegi of‏ أن هذا الحد يمكن pe of‏ انحیازات ذات شان في تقديرات 


2 
PTa 


ويعطى Bailar‏ و Dalenius‏ )1969( عرضًا موفقا لنقاط القوة والضعف في أشكال 
sgl dale‏ تكرار القياس والتداخل . ويراجع Waksbergs Hansen‏ )1970( البحث 
الذي قام به مكتب الإحصاء في الولايات المتحدة (U.S. Census Bureau)‏ حول 
أخطاء القياس باعتبارها تؤثر في التعداد وفي بعض أهم مسوح العينة التي قام بها مكتب 
الإحصاء. وقد تضمنت التغيرات التي طرأت على تعداد عام 1970 : استخداما أكثر 
اتساعا للتعداد الذاتي L)‏ يلغي انحيازات المعاينين) في تعداد بوا المريد. والمزيد 
من استخدام المعاينة كشيء متميز عن التعداد التام» GLastl,‏ مسيقا Ural)‏ بوساطة 
الحاسب» وذلك لتجنب بعض الانحيازات التي اکتشفت في اختيار المعاينين لعينة 


z: = ee‏ الاحصائية 
00۸ تقنية المعاينة الإ 


المرخلة yes‏ والأخمطاء المزعجة التي عُثر عليها في البيانات المتعلقة بالمهنةء 


الصناعةء نوعية السكن بالإضافة إلى مشاكل التذكر فيا يتعلق ببيان المصروفات, لا 


تزال Gane‏ قيد دراسة مستمرة . 


)17-1١‏ أسئلة حساسة : إجابات معشاة 

تقع الحالة التى Jek‏ أن تقود إما إلى رفض إعطاء جواب أو إلى أجوبة مراوغة 
عندما يكون أحد الأسئلة في المسح حسّاسًا أو شخصيًا إلى حد بعيد (مثلاء هل يعمل 
المستجيب بصورة منتنظمة في سرق المعروضات في متجر؟ أو هل يستعمل بعض 
العقاقير؟) لندرس في البداية تقدير نسبة توزيع ثنائي - النسبة ,من المستجيبين الذين 
يمون إلى صف Gees‏ 4 أو ارتكبوا فعلاً معينا. وباستخدام حاذق لأداة عشوائية 
Warner oy‏ )1965( أنه يمكن تقدير هذه النسبة دون أن يكشف المستجيب عن داقعه 
الشخصي بالنسبة إلى هذا السؤال. والهدف هو تشجيع الأجوبة الصحيحة تماما مع 
الاحتفاظ بالسرية التامة . 


وتختار الأداة العشوائية» مثل سهم يدور أو صندوق يتضمن كرات حمراء 
وبيضاء» إحدى عبارتين أو سؤالين» كل متها يتطلب إجابة نعم أو لاء كي يجري 
تقديمه إلى المستجيب . وبالنسبة لأي مستجيب لا يعلم المعاين السؤال الذي اجيب 
عنه من بين السؤالين. إلا أنه يعلم الاحتمالات النسبية P‏ و (I-P)‏ التى كُدّمت مها 
العبارتان . ويعتمد نجاح الطريقة » بالطبع » على قناعة المستجيب بأنه سوف لا يكشف 
باشتراكه واقعه الشخصى بالنسبة للمسألة الحساسة . 

: الأصلي كانت العبارتان‎ Werner مقترح‎ ay 

th‏ عضوني الصف (A‏ (وتقدّم باحتمالم) 

«أنا لست عضوًا من الصف (A‏ 

وني عينة عشوائية من Lo‏ يسبل المعاين تقديرًا ثنائيًا 
api‏ ل © نسبة الأجوبة «نعم». وإذا اجيب على الأسئلة بصدق تام » تكون 
العلاقة بين # و في المجتمع كما يلي» 


مصادر الخطأ في المسوح الإحصائية 004 


P) )13.66(‏ ¬1( + م»(1 -ط2) = +(1—P)(1— 7a)‏ روم = $ 
ومع P‏ معر وفة تقرح هذه العلاقة «pil.‏ 

. _[$-0-P) 3 
Faw“ apP-1) (P=) (13.67) 


ويتمخض هذا التقدير عن كونه تقدير الإمكانية العظمى ل ,5 (يرمز الدليل W‏ 
إلى Warner‏ ( والتقدير غير منحاز بتباين هو: 





à $(1-¢}‏ 
)13.68( )1 دعصم = Vitaw)‏ 
وبكتابة (1-4))على الشكل. 
(13.69) (طر- ])+ (مج -28-1()1) - رب - 1) 
نجد بسهولة أن» 


mall- ma) _P)1-P( 
> nPI) (13.70) 
لو أن جميع المستجيبين أجابوا‎ VA) هو‎ View) والحد الأول في‎ 
1 وباستثناء قيم ,7 القريبة من‎ . A بصدق عن السؤال المتعلق بانتمائهم إلى الصف‎ 
يكون الحد الثاني أكبر من الأول. وغالبًا أكبر بكثير. وهكذا تكون الطريقة‎ P>0.85 و‎ 
باعتار أن المعاين لا يعلم ما إذا كان‎ hia غير دقيقة بصورة عامة. ويمكن توقع‎ 
طريقته‎ ols Warner بين‎ ES . أو العكس‎ A الجواب نعم يتضمن الانتاء إلى الصف‎ 
أصغر مما كان يمكن‎ MSE يمكن أن تعطى » على أي حال» متوسط مربعات خطأ.‎ 
أن يعطيه سؤال حسّاس مباشر» إذا أدى هذا الأخير إلى عدد كبير من حالات رفض‎ 
. الإجابة أو الإجابات الكاذبة‎ 


Vittaw) = 


)18-1١(‏ السؤال الثاني الغريب 
كبديل Shah « Simmons « Horvitz) cw Warner 4% h)‏ و Simmons‏ « 
1967( أن تعاون المستجيب يمكن أن يتحسن إذا لم تكن العبارة الثانية حسّاسة بأي 
شكل من SISSY‏ باعتبار أنه لا the‏ لها بالأولى . ee‏ 





oqe‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


«ولدت في شهر أيار (مايو)» . 

وتبقى العبارة الأولى بدون تغيير. وإذا أجاب الجميع بصدق تكون نسبة الأجوبة 
«نعم» J‏ المجتمع , 
)13.71( ولط -1(+ Pra‏ = $ 
حيث denier,‏ مواليد أيار (la)‏ في المجتمع الذي نعاينه . وإذا كان معروفاء OP‏ التقدير 
الواضح (وهو تقدير إمكانية عظمى) ل ”يكون» 


P C e )13.72( 
هوه‎ cal 

5 l= 
V4) ل لام‎ )13.73( 


ويقارح Greenberg) Morton‏ واخرون ,1969 صفحة 532 ( كيف يمكننا (ls‏ 
فق LI‏ التي يكون فيها ٣,‏ معروفا. نأخذ صندوقًا يتضمن كرات حمراء وبيضاء 
وزرقاء بنسب معروفة Par, cP‏ وينتج سحب كرة حمراء العبارة oe we S|‏ أما 
سحب كرة بيضاء أو زرقاء فينتج العبارة: «لون هذه الكرة أبيض» . وبذلك 
يكون „ty = P2/(P2+ P3)‏ 

وقد بين Dowling‏ و Shachtman‏ )1975( أن V(daw)‏ > ۷)۸ من أجل جميع 
القيم لم rue‏ شريطة أن يتجاوز م الثلك بد 2 5 : y : s‏ 

وز be‏ (تباين مو bls‏ 
حول P=.‏ ولیس تباین fau‏ كذلك eiis‏ القيمة الصغيرة P J‏ . فى هذه 
الطريقة. إجابات قليلة على السؤال الحسّاس) . o.‏ 
e! "a p 2 : E‏ 
وإذا كان من الضروري تقدير كل ٣ن‏ ہ٣‏ و #فيمكن أن نأخذ عيّنتين عشوائيتين 
چم و بنسب محتلفة من أجل السؤال oP, (pl tl‏ ورمز 
OI A‏ 9 يټ التي الاح so‏ 3 تو ا 
: ' جوبه «نعم» لي المجتمعين | ين باختيار القمت ٠‏ 
م لمعرفين , يار القیمتین P,‏ 
(13.74) 
(13.75) 


¢, = م217‎ + )1 - Pı)Tu 
$2 = P27a +(1—P2)tu 


مصادر LHI‏ في المسوح الإحصائية 


وتقترح هاتان العلاقتان التقدير, 


oi 


(1P2) 4(1 P9] 
Gs (13.76) 
» حيث‎ 


, 1 fo(1-d(1— Pa)” Sell del“ PY) 
Vita) = و أجلي‎ - (13.77) 
واخرون )1967( أن هذا التباين‎ 8 Gy فقد‎ ٨<4 وإذا كان‎ 
أي عندما يسأل جميع من في العيّنة‎ P,=0 يكون أصغر ما يمكن عندما‎ 
الطريقة.‎ oiy (1971) Moors ويوصي‎ . Ty السؤال الغريب‎ (n) الثانية‎ 
واخرون )1969( يقترح كقاعدة عمل 5-1+ ص . وفى حالة اختيار‎ Greenberg إلا إن‎ 
فقد يُضعف هذا تعاون المستجيبين. وعندما يكون 2-0.8 » مثلاء‎ ۶,0 
. فإن 80% من العيّنة 1 و 2090 من العينة 2 سيسأل في المتوسط السؤال الحساس‎ 
تين متراجحة‎ c :2م معطى‎ tn, أجل‎ cen, gn, ل‎ jst | ومع القيم‎ 
شوارتز أن التباين الأصغري الناتج ل سم هو‎  يشوك‎ 
-1)ر4/(يم -1)] سسب‎ 61) + )1 PV 211-2)? (13.78) 
OA La والنسبة ي التي تجعل التباين أصغر ما‎ 


nı _(1- P2) $,(1—¢;) (13.79) 


n (1-P,) Y ¢2(1—¢2) 


روط - رطام = (Tau)‏ نملا 








ويستدعي هذا الاختيار تقديرات مسبقة ل ,57 #7ولكن القيم Hl‏ إلى حد 


ما» غير حساسة لتغيرات بسيطة . بسيطة . ويعطي Greenberg‏ واخرون (1969) توصيات حول 
اختيارات hit, .nوP, n T‏ السرية من ال is‏ ر مساويا 
تقريبًا tas‏ 


وقد درست أشكال كثيرة oid‏ الطريقة Wee)‏ استخدام سؤالين لا صلة لما 
ببعضه)). کا تررضت الانحيازات الناتجة 2 Taw‏ و fau‏ إذا أجاب كسر من 
المستجيبين عن السؤال بصورة كاذبة. وقد طبّق Greenberg‏ واخرون )1971( طريقة 


و نة الاحصائية 
o1۲‏ تقنية المعاينة Y‏ 5 


العينتين لتقدير المتوسط ,س لمتغبر حساس منفصل أو مستمر» وذلك بطرق م ا 
التى تقود إلى المعادلتين )13.74( و )13.75( . والسؤال الغريب يقدر المتوسط 
مالمتغير غير حسّاس . وتتلقى زمر جزئية عشوائية تتضمن ,#فردا (i=1,2)‏ السؤال 
الحسّاس Jde‏ والسؤال غير الحسّاس باحتمال (1-8) ولذلك op‏ المتغير المسجل 
من أجل فرد يتبع خليطا من توزيعين بنسبتين P,‏ (1-5) وأحد التوزيعات له 
متوسط ,هروتباين 2ے وللآخر متوسط رس وتباین op?‏ وبالتالي» 

E(z)) = Pua +(1-P;)uu (13.80) 

V(z;) = Poa? + (1- Poy? + P,(1— P;)(a - pu)? (13.81) 


وبصورة ALLE‏ ل )13.76( يكون تقدير سم 
eS Ses‏ ا 

(Pi — P2) 
تكون الشروط‎ eet 0ری‎ «tery ua ومن أجل فعالية عظمى نحتاج إلى الشروط‎ 

. ر = ي أفضل من أجل حفظ السرية‎ «He Ha 

ويعطى Warner‏ )1971( إطارًا نظريًا لصف واسع من نماذج الإجابة العشوائية . 
وكا تقترح )13.74( و )13.75( فالحيلة هي تقدير دوال خطية معينة في المعالم الحساسة 
والغريبة 7 أو بعدد من المعادلات يساوي عدد المعالم التي يراد تقديرها. 

وقد طبقت الطريقة للحصول على تقديرات لنسب المواليد غير الشرعيين» 
حالات الإجهاض. حدمي yet «gat‏ عل قاس Khel te LY‏ 
ومتوسط الدخل مع عدد الإجهاضات كتطبيقات على متغير مستمر ‏ منفصل . وبا أن 
الطريقة جذبت ULSI‏ على نطاق واسع. فمن المحتمل ظهور تطبيقات إضافية: 
ويقدّم Creenberg « Horvitz‏ و Abernathy‏ (1975) مراجعة متازة لهذا الموضوع . 

ركذ يرت عدوا aed Oe‏ الى yet‏ ریب Boj‏ 
مختلفة من طريقة الزيارة المعشاة. ولي بعض النسخ قد يكون المعاين قادرًا على تخمين 
واقع بعض المستجيبين بالنسبة للمسألة الحمّاسة ويكون التخمين صحيحًا باحتال 
عال إلى حد ما وهي إحدى المقومات غير المرغوبة هذه الطريقة . 


)13.82( 


مصادر الخطأ d‏ المسوح الإحصائية مده 


(\4-\Y)‏ خلاصة 
من حيث تأثيرها على العلاقات المعطاة في الفصول السابقة» يمكن تصنيف 

الأخطاء التي لا تعود إلى المعاينة كا «be‏ 

١‏ - في حالة عدم التغطية وعدم الاستجابة. تكون النتيجة الأكثر أهمية هي إمكانية 
أن تصبح التقديرات منحازة. وذلك بسبب أن الجزء من المجتمع الذي لم تجر 
تغطيته قد يختلف عن الجزء الذي جرت معاينته . وتوجد OV‏ دلالة واسغة على 
أن هذه الانحيازات تختلف بشكل كبير من مفردة إلى مفردة ومن مسح إلى مسح e‏ 
وتكون أحيانا كبيرة وأحيانًا مهملة . والتنيجة الثانية هى Of‏ التباينات تزدادء 
بالطبع » OV‏ العيّنة التي حصلنا عليها Shad‏ أصغر من العيّنة GAM‏ ويمكن أخذ 
هذا العامل بعين الاعتبار بصورة تقريبية على الأقل. عند اختيار حجم العينة 
لشاف 

۲ - أخطاء القياس المستقلة من وحدة إلى وحدة ضمن العينة» والتي متوسطها فوق 
الجسم يساوي sy iaa‏ أعذت جين shee‏ بتكل ماسب dy‏ ق 
العلاقات المعتادة الخاصة بحساب الأخطاء المعيارية للتقديرات» شريطة أن 
تكون حدود ال ت م م مهملة . وتخفض مثل هذه الأخطاء دقة التقديرات» ومن 
الجدير أن نبحث Le‏ إذا كان هذا التخفيض جديا . 

۳ - إذا كانت أخطاء القياس في وحدات العيّنة المختلفة مرتبطة فالعلاقات المعتادة 
للأخطاء المعيارية تكون منحازة . ومن المحتمل أن تكون الأخطاء المعيارية صغيرة 
[de‏ باعتبار أن معظم الارتباطات هي في التطبيق العملي, إيجابية . وقد يغفل هذا 
النوع من الإزعاج بسهولة » وني الغالب يمكن أن يمر دون أن يلحظه أحد. 

4 - انحياز ثابت يؤثر في جميع الوحدات على de‏ سواء وهو الأصعب اكتشافا من 
الجميع . وسوف لا تكشف af‏ معالجات لبيانات العيّنة مثل هذا الانحياز. 

وكا أشرنا في هذا الفصل Op‏ دراسة هذةالمسائل بطيئة وصعبة . إلا أن بداية 
طيبة قد تحققت . وظهر الكثير من البراعة في ابتكار تقنيات لتقويم الأخطاء عام 

إلى المعاينة والتحكم بها. ومع أنه يصعب الوصول إلى تعميمات واسعة في هذا l‏ 58 

إلا أن المعلومات تتراكم حول طبيعة وحجوم أخطاء القياس في أنواع مختلفة من المسوح . 


جه تقنية المعاينة الاحصائية 


ونتعلّم المزيد أيضًا حول ما يمكن إنجازه من خلال التدريب الجيد للمعاينين 
والإشراف الجيّد عليهم. ومن خلال الاختيار المسبق» ومع آليات التحكم بنوعية 
العمل الميداني» وتثمين النجاحات ونقاط الضعف في العملية بعد الانتهاء من المسح . 

وتحت فروض معيّنة» يُقدم قياس OU‏ لعينة جزئية من الوحدات من قبل معاين 
آخر ذي مهارة WE‏ تقديرات لتباين الإجابة البسيط ونسبته إلى تباين الإجابة الكلي» 
بالإضافة إلى تقدير تقريبي لنسبته إلى تباين المعاينة الذي تخضع له هذه العينة الجزئية . 
ويزوّدنا ابتكار OW‏ العيّنات AL)‏ المتداخلة ‏ بتقديرات للتباين الكل (تباين المعايئة 
مضافًا إليه تباين (LY‏ وبتقدير لمركبة الارتباط في تباين الإجابة . أما تركيب 
التداخل والقياس المكرر (gd‏ على وجه ا لخصوص مثمران . 


تمارين 

(A-Y)‏ في طرق ميدانية مختلفة الفعالية يمكن جعل طبقة «الإجابة» مؤلفة 
من 60 ¢ 80 . 90 أو 95% من المجتمع بكامله. ومن أجل النسبة المئوية التي نريد 
تقديرهاء نعلم أن المتورسطات الحقيقية لطبقة الإجابة هي : الطبقة 60% 
متوسطها 40.7 . الطبقة 80% متوسطها 43.5 . الطبقة 4 متوسطها UAAR‏ 
الطبقة 95% متوسطها 45.4 وال 5% الأخيرة متوسطها 59.0 (أ) من أجل طريقة sale‏ 
فقط طبقة ال 60% بين أن الجذر التربيعي لمتوسط مربعات الخطأ للنسبة المثوية المقدّرة 
هو 

/)2414/( + 4 


حيث ” عدد الاستبيانات المستكملة التي حصلنا عليها. (ب) Ge‏ أنه لا يمكن 
الوصول إلى جذر متوسط مربعات خطأ ال 5% بطريقة تستخدم Lib‏ 
ال 60% Liars‏ > إلا إنه يمكن الحصول عليها با يزيد قليلا على 100 استبيان 
مستكمل. وذلك من أجل طرق ال 80% مستجيبًا أو أفضل . (ج) 13 طالب جار 


متوسط مربعات الخطأ J‏ 29 فا هي الطرق التي يمكن استخدامها لبلوغ ذلك وما 
هو حجم العينة الذي نحتاجه؟ 


مصادر الخطأ في المسوح الإحصائية وده 


(۲-۱۳) في (۱-۱۳) (ج) لنفرض أن تكلفة الاستبيان الكامل هى 5 دولارات 
من أجل الطريقة الميدانية التي تمتلك 90% جار واللصؤل عل اسان كامل 
من ال 5% التالية من المجتمع يكلف 20دولارا. فمن أجل جذر متوسط مربعات الخطأ 
ل 29 هل يكون من الأوفر استخدام طريقة تؤمن نسبة إجابة م959 ؟ 

(HIP)‏ يتألف مجتمع من طبقتين متساويتي الحجم . واحتمال العثور على 
مچ لي منزله ويرحب ا fe)‏ أي زيارة هو 0.9 لأفراد الطبقة الأولى 
و 0.4الأفراد الطبقة الثانية . (أ) وفقا لرموز الفقرة Sy (ONY)‏ أنء 

wi=1-(0.1), w= 1- (0.6) 


(ب) إذا كان حجم العيّنة الأصلى n,‏ فاحسب العدد الكلي المتوقع للمقابلات 
I‏ نحصل عليها من 1 . 2 » 3 » 4 و5زيارات. (ج) إذا كانت التكاليف النسبية 
لكل مقابلة Jos‏ الزيارة ال هي 100 « 120 . 150 » 200 و 300 من أجل i‏ 
مساوية ل 1 > 2ء 3 4و 5على الترتيب. فاحسب متوسط تكلفة المقابلة الواحدة من 
أجل المقابلات التي تمت حتى الزيارة ¡ . (د) الأموال المتوافرة للمسح كافية لتمويل 
استكمال 300 من الزيارات الأولى . وإذا كانت سياسة العمل هي الإصرار على ¡ زيارة 
فا هى الأعداد الكلية المتوقعة للمقابلات المستكملة التي يمكننا الحصول عليها من 
أجل lai‏ المتوافر نفسه. وذلك عندما يكون 1,2,3,4,5-: f‏ 

)٤-۱۴(‏ في التمرين (PIT)‏ إذا كان للأشخاص في الطبقة 1 متوسط 40% من 
أجل نسبة مثويةء نقوم بتقديرهاء لتوزيع ثنائي ما؛ وكان للأشخاص في الطبقة 
2 متوسط 60% . (ly‏ احسب الانحياز في متوسط العينة في حالة ¡ تساوي 1 » 2 » 
3» 4و 5زيارات. (ب) احسب تباينات متوسطات العينة في حالة التكاليف الموصوفة 
في الجزء (د) من التمرين ITY‏ (ولتوفير الجهد الحسابي» يمكن أخذ التباين على 
أنه 2600/n,‏ » حيث ۸ العدد الكلي المتوقع للزيارات الي نحصل عليها. (ج) af‏ 
سياسة تعطي أصغر MSE‏ ؟ 

(oY)‏ في الفقرة (VAY)‏ (عيّنة جزئية من غير المستجيبين) HF‏ من العلاقة 
(صفحة (ory‏ الخاصة بنسبة التكلفة المتوقعة للحصول على V‏ محدد بدون معاينة جزئية 
إلى التكلفة المتوقعة الصغرى»› 


55 تقنية المعاينة الإحصائية 


Ratio = F(co+c,W,+c,W,) 
[V(F— W,)(co+c,W,) + W eF 
فبين أن نسبة‎ e 5-1 لیکن 1د ع-».,16-يء . (ا) إذا كان‎ . FESS? حيث‎ 
فبين‎ F=1.5 أو 0.25 (ب) إذا كان‎ W,=0.2 التكلفة تفترض القيمة العظمى 5 عندما‎ 
E 0.35 أو‎ W,=0.3 أن القيمة العظمى هى 1.41 من أجل‎ 

)1-10( في 57 يتعلق بالدواجن والخنازير التي bet‏ بها في حدائق وبعض 
الأراضى المستأجرة كزرائب Gray)‏ ,1957( > 6 استفسار بريدي مع gfe‏ يه raves‏ 
مرّات وتبعته مقابلات GS‏ جزئية من غير المستجيبين. ومن خلال حكم مُسبق 
اختير 6-2 (أي 50% عيّنة جزئية) . وقد توافرت بعد المسح المعلومات التالية عن إحدى 
المفردات المهمة. وذلك وفق رموز التمرين .)0-١7(‏ 


c 
Z = 0.15, —==95, W,+08, S =S? 
0 


بإيجاد 1/0 في Ie‏ 2-2 وني حالة القيمة الثلى ل ck‏ حدّد ما إذا كان 2=« اختيارًا 
با 

(۷-۱۳) في مسح على طريقة a> Politz-Simmons‏ 350 مستجيبًا في المنزل في 
الزيارة الأولى وذلك من عينة ابتدائية حجمها 660 . وكان عدد الذين أفادوا el‏ كانوا 
ق dM‏ ف 0,1,..5 عن eee‏ السابقة وعدد الذين أجابوا بنعم على سؤال في 
المسح كانت كا يلي : 


0/5 1/5 2/5 3/5 4/5 5/5 





118 94 74 55 35 14 العدد 


dig 4 13 20 30 42 156 





احسب تقدير Politz-Simmons‏ لنسبة الأجوبة «نعم» E)‏ المجتمع وقارنه بالتقدير 
الثنائى البسيط. 

(A-\Y)‏ يتضمن مجتمع فيه N=6‏ ثلاث وحدات يكون الجواب الصحيح فيها 
عن سؤال هو «نعم» وثلاث وحدات يكون الجواب «لا» . وبالنظر إلى أخطاء القياس 
op‏ احتمال الحصول على الإجابة «نعم» من وحدة «نعم) هو 0.9 . واحتال الحصول 


مصادر الخطأ في المسوح الإحصائية ory‏ 


على إجابة «لا» من وحدة CY)‏ هو أيضا 9 . )1( باستخدام توزيع كل الإجابات 
المكنة في حالة عيّنات حجمها 2 » بين أن احتمالات أن تعطي العينة 0 » 1 و2 من 
إجابات ال«نعم» هي 0.218 0.564 و 0.218 . (ب) بين أن تباين النسبة Jal‏ 
لإجابات الونعم» هو 0.1090 GRE‏ من النتيجتين (13.40) و (13.41) في الفقرة 
ANAN‏ )>( ماذا يمكن أن يكون تباین النسبة المقدّرة لإجابات ال«نعم» إذا لم 
يكن هناك أخطاء قياس؟ 

Eai ,‏ جزء من استبيان العمل البنغالي عام 1942 Mahalanobis)‏ ,1946( 
Sis‏ عة عشوائية من حوالى 175 أسرة من كل من ثلاث طبقات . وقسمت العينة 
من كل طبقة إلى خمس Olle‏ جزئية عشوائية» catty‏ كل منها إلى معاين AE‏ 
وقد عمل المعاينون الخمسة في كافة الطبقات الخمس . ومن أجل نفقات الطعام كان 
الجزء المناسب من تحليل التباين (على أساس أسرة بمفردها) كا يلي : 


df ms E(ms) 
ما بين المعاينين‎ 4 223 o” +0 +350, + 105 
المعاينون × الطبقات‎ 8 9.6 On + تين‎ + 350462 
مااضمن العينات الحزئية‎ 510 9.9 o, +047 


وإذا كانت H Wag,‏ انحيازات المعاين ci‏ فالنموذج من أجل أسرة بمفردها 


هو 
wy + (y's, ¬ f») + dyin‏ + بع + Hey‏ = سينولا 
التتانات or o o, og‏ 


نحقى من صحة العبارات المعطاة ل E(ms)‏ وقدّر نسبة التباين الكلي للمتوسط 
التي يمكن أن نعزوها إلى انحيازات ADS‏ 

٠١-16‏ لنأخذ فعلاً غير مشروع ارتكبه 1090 من مجتمع (0.1=,#) . إذا 
أجاب جميع المستجيبين بصدق» فقارن من أجل 5-500 قيم Vag)‏ المعطاة ب (1) 
سؤال حسّاس مباشر» (ب) طريقة Warner‏ حيث P=0.8‏ » )>( طريقة السؤال 
الغويب مع 0.2= Gy rat‏ (د) طريقة السؤال الغريب في عيّنتين مع ,#مساوية فعلا 
ل 0.2 إلا إنها بجهولة. وذلك عندما يكون ۴۶8 P,=0‏ . كما يوصي 


۸ه تقنية المعاينة الإحصائية 


Moors‏ « (ه) الطريقة نفسها ولكن عندما 0.8= P‏ » ,1-۶=ر۶ افترض أنه يمكنك 
استخدام القيمة المثل ل S/n,‏ (د) و(ه). ويمكن تفادي بعض الأرقام العشرية 
بحساب (.#)/10*1 = V(1007,)‏ في الطرق المذكورة . 

)١1-1(‏ في التمرين CUNT)‏ لنفرض أن جميع المستجيبين أجابوا بصدق 
في أي من طرق الإجابة المعشاة (ب). a)‏ (د)ء أو (ه)ء إلا إنه في الطريقة 
)1( حيث يوججه بصورة مباشرة سؤال حساس واحد» قام بعض المستجيبين بإنكار 
ارتكابهم للفعل مع إنهم ارتكبوه. في حالة 0-500 ما هي طرق الإجابة المعشاة التى 
تعطي (.)24558 أصغر من طريقة (ا) إذا أنكر ارتكاب الفعل تحت الطريقة )١(‏ 
بنسبة 25%(iii) » 20%(ii) ¢ 15%(i)‏ ممن ارتكبوه؟ 


أجوبة التمارين 


(Vet)‏ (1) أمثلة عن مشكلات التعريف هي قرارات ما إذا كنا سنعدٌ الكلمات في 

مقدمة أو ني فهرس . وكيف سنتعامل مع الرموز الرياضيّة «ككلمات» . Jes‏ 

أي حال» ففي كاب كهذا الكتاب يتضمن AS‏ من الرموز Lad DM‏ 

يبدو من غير المحتمل أن يُطلب تعداد (US‏ سواء اشتملت الكلمات fe‏ 

الرموز أم لا. 

(ب) )١(‏ تشكل الصفحات إطارًا ty‏ ومن عيوب الصفحة (كوحدة 
معاينة نقوم بعد جميع كلماتها إذا كانت في العيّنة). أنه مع العديد من 
الأشكال التوضيحية سيكون عدد الكلمات للصفحة الواحدة متخب 
(pai‏ ملحوظًا بسبب الصفحات غير الكاملة. وقد يكون من الجدير 
أو وصع قائمة بجميع الصفحات غير الكاملة» وتشكيل مجتمعين 
جزئيين أو طبقتين» واحد للصفحات غير UW‏ والآخر للصفحات 
التامة» ومعاينتها بصورة منفصلة بطرق المعاينة الطبقيّة الموصوفة في 
الفصل الخامس . 

(۲) وإحدى مشكلات السطر هي أن الحصول على قائمة بالأسطر 
بحيث يمكن معاينتها مباشرة يستغرق الكثير من الوقت» بالإضافة إلى 
وجود سطور غير تامّة في نهاية فقرات . وب) أن عدد الكلمات في السطر 
ينبغى أن يكون مستقرًا إلى حد (Le‏ فقد يكون JH‏ على أي حالء 
في استخدام المعاينة على مرحلتين (الفصل ,)١١‏ فنسحب YI‏ عدا 
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)۲-۱( 


(۳-۱) 


تقنية المعاينة الإحصائية 


Ns‏ : ات ثم نحصي عدد السطور في كل صفحة نختارهاء ثم 
١‏ ب Ele‏ جزئيّة من || لور من كل من هذه الصفحات . 


يفترض هذا السؤال أن نسحب Yh‏ عيّنة من البطاقات باحتمالات 
متساوية . 

(1) إذا أهملنا الأساء في العينة التي لا تنتمي إلى المجتمع الهدف» فالمشكلة 
الوحيدة هي أن حجم العيّنة من الأسماء من المجتمع المدف ستكون بصورة 
عامة أقل من عدد البطاقات» وستكون [nate‏ عشوائيا يعتمد على البطاقات 
التى يتفق أن تكون قد اختيرت . 

(ب) المشكلة هى أن الأسماء التى تظهر على عدة بطاقات سيكون هما 
احتهالات أعلى في الاختيار. وإحدى طرق تناول هذه المشكلة هي إحصاء 
عدد البطاقات التي يظهر عليها اسم جرى اختياره» واستخدام هذا الاسم 
للقيام بالتقدير مستخدمين طرق الاختيار المناسبة باحتهالات غير متساوية 
(الفصل .)١ ٩‏ والطريقة الأخرى التي تمنح كل اسم فرصًا متساوية ولكنها 
يمكن أن تنطوي على العديد من الاختيارات المرفوضة هى أن نحتفظ 
بالبطاقة فقط إذا كانت الأولى من مجموعة البطاقات التي تتضمن الاسم 
نفسة . 

)=( كا في (ب) يجري اختيار الأسماء باحتمالات غير متساوية . ولا أعلم 
طريقة سهلة تمنح كل اسم الفرصة نفسها. وإذا كان عدد البطاقات التي 
تتضمن الاسم نفسه مسجلة بطريقة ما فيمكن استخدام طريقة 
الاحتمالات غير المتساوية كما في (ب) . 


بعض الاقتراحات 
(I)‏ دليل حديث لمحلات بيع الحقائب ومتاجر المنؤعات . 
(ب) أمكنه حفظ المواد المفقودة والتي تشرف عليها شركات النقل الداخلي 


وعم 


(-ه) 


(1-1) 


ov \ cel أجوبة‎ 


(ج) المستشفيات والعيادات الخاصة في المنطقة الجغرافية التي تقع فيها 
عضة أفعى » بالإضافة إلى أي منظمة صحيّة le‏ ُشكل مرجمًا Úle]‏ 
للإفادة عن وقوع عضة أفعى . ونقاط الضعف في الأطر الثلاثة جميعها 
يمكن أن تتمثل في عدم الكمال أو النقص» بالإضافة إلى الكلفة العالية فى 
(ج) إذا كانت عضات الأفاعي Holl‏ ولا يجري التبليغ عنها إلى جهة 
مركرية , 

)>( تدم We‏ قائمة من المنازل كإطار لاختيار عينة من الأسر. ومع أنه 


سيوجد بعض النقص pl)‏ لا يمكن الوصول إليها) فقد تكون المشكلة 
الرئيسة في أخطاء القياسات . 


إحدى SAKI‏ هي النقص (عدم (SIS‏ سب المشات الجديدة. وفي 
عينة من العناوين. يمكن للمعاين أن يعالج عادة مشكلة المساكن 
الجحديدة» إذ يتحقق» من أجل كل عنوان في العينة ما إذا كان هناك مساكن 
جديدة بين هذا العنوان والعنوان الذي يليه في الدليل» By‏ حال وجود مثل 
هذه المساكن الحديدة فإنه يضمها إلى العينة . وقد لا يتضمن الدليل مناطق 
بكاملها من المنشات الجديدة مما يستدعي تطوير إطار منفصل . وسحب 
قائمة من العناوين مفضل على سحب قائمة من الأشخاص» باعتبار أن 
العناوين أكثر ديمومة . إلا إنه» ولأسباب تتعلق بنفقات السفر» يمكن أن 
تكون وحدة المعاينة جادّة في مدينة ويُسحب من SUL‏ عيّنة جزثية من 


ALA 


80390 $ و 82970 $ . 


احتال الثقة هو حوالى 4 (لحسبه من 1.67--/ بخمس وعشرين درجة 
حرية) . ويفترض هذا أن الإيصالات المستقبليّة تتبع توزيع التكرار نفسه 
الذى تتبعه العيّنة من 26 إيصالاء وأن هذا التوزيع طبيعي . 


ovy‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


)۷-١(‏ عندما يعود MSEJI‏ بكامله إلى الانحياز. يكون التقدير Uae‏ دان 
بمقدار 5 17/845 . وبالتالي يكون احتمال أن يتجاوز الخطأ أو يساوى 
VMS E‏ هو الواحدء واختبال أن يتجاوز اطا أو يساوى 
1.96VMS E‏ « أو 2.576VMS E‏ هو الصفر. l‏ 

0.9 حوالي‎ Je = 51,473 )4- ۲( 

: 98.4 نعم . )¥(0 هو‎ (o.Y) 

. s(Y)=849 « ¥=20,238 (1-Y) 

. R=12.75 وخاص:‎ R=15.46 ()عام:‎ (Y-Y) 
ومن أجل الت م م‎  s(R)=0.727 : خاص‎ . s(R)=0.761 : (ب) عام‎ 

. f=100/468 نأخذ‎ 

. 14.2 > R < 16.7 (>) 


sÍ‏ اله 
تر التصميم Defi)‏ 2.71 


عم لجع ع ب الكش = 
الانحراف المعياري pd‏ التصميم Sey‏ 1-186 عند 
P‏ يساوي 3 تقريبا. لاحظ عدم استخدام eco‏ في حساب 
الانحراف المعياري PY‏ التصميم . 
(ب) 9472 ؛ الانحراف المعيارى = 1104 . 


)١١- 5(‏ الاتحراف المعياري (بالاآلاف) 


: يساوي )1( 800 . 14 ؛ (ب) 3900 ؛ 
l 3140 (>)‏ 


. 24 gej 2.7 )( , 9.2 )١١- Y) 


. بثلاثين من كل ميدان‎ « n=60 (1) (\Y- Y) 
20 (ب80-: سيؤدي المطلوب إذا تراوح عدد المالكين في العيّنة بين‎ 

ومع op n=80‏ احتمال حصول ذلك هو فقط 
العينة بين 19 و 81 كافيًا 


. 60 

و حوالي 0.54 (من 

). ومع n=100‏ > سيكون أي ote‏ للمالكين ضمن 
٠‏ واحتمال حدوث هذا هو حوالى 0.94 , 


ovy lel أجوبة‎ 


)١5- Y)‏ )420(1 ¢ (ب) 940 ؛ (ج) LAYS‏ غير منحاز؛ )2( التقدير (ب). 


(Y-Y) 
(Y-Y) 
(31-7) 
(v-v) 
(A-Y) 


(4-Y) 


1066 < 1334 كما ينتج من التقريب الطبيعي , معادلة (3.19) . 
حاسم تقريبًا. 
)1( 76.2+3.6% ؛ (ب) 17384280 pol‏ . 
1789+268 | 3 
کا May Nna‏ 

0 ` رط + VAT) N?N -nQ‏ 
والآن NENU)‏ . وفي عينات كبيرة n Enn)‏ . هذه البدائل تعطي 
النتيجة المذكورة. ولكي يكون (7غلا(,4)/ا (ree‏ عب ات 
يكون ,0/( 7)1-0 کبیا . وهذا يعنى أن |0 يجب أن يكون صغيرا : بعبارة 
eed‏ به أن تكون نسبة ما يقع من الميدان 1 في الصف © كبيرة . ذلك 
لأنه من أجل ,© معطاة ينبغي أن تكون 7 BAS‏ 
جميعها تعطي 4-3 . من التوزيع فوق الهندسي» احتمال عدم وجود 
وحدات من GC‏ العيّنة هو 0.061 من أجل 4.212 و 0.0434 
من أجل 13= A‏ . ومن التوزيم الغنائي. P=0.4507‏ 
و0.4114- مم ۷1 مما يعطى 12.3= A‏ . ويعطي Y JUI‏ من 
الصفحة8/65 القيمة 0.061 من أجل 4-2 و 0.044 من أجل 





. A - 3 


681-50 سدو التغدير فى (YH)‏ أكثر دقة . 


. بال مقارنة مع 1 من صيغة التوزيع الثنائي‎ PQ/n القيمة الأعلى هي‎ (very 


(۳-۳) 
(Vt -۳( 


(\-) 


ويقع هذا عندما يتألف كل عنقود بالكامل من المقادير ١‏ أو بالكامل من 
المقادير 0 . وأدنى قيمة يمكن أن تكون صفرًا إذا كان كل عنقود يعطي 
P 4S‏ نها (وهذا Se‏ فقط من أجل قيم معينة PJ‏ و ). 
الاي ٠‏ 0.00184 بطريقه النسة و 0.00160 بتطيق صيغة التوزيع الثنائي . 
الحجم الوسطى للعينة = mİP‏ . 

٠ -° ۴ 3‏ : ال thle?‏ سارته 
Ys 735‏ نحتاج إلى حجم العينة هذامن أجل الاسر لني تمتلك WIS‏ 
إذا كانت P=10%‏ . 


ma rE Kaa - 


ové 


(Y= t) 
(=8) 
(êa) 
(0-8) 


(1- 5( 


(Y- $) 
(A- £) 


cil كت‎ 


(\Y-¢£) 


(۱۳-٤( 


تقنية المعاينة الإاحصائية 


حوالي 260 صفحه . 
)1( 2475 ؛ (ب) 4950 . 
۸-1 (اخذين ۲=2) . 
n=484‏ . من أجل عدد العاطلين عن العمل» يكون معامل الاختلاف 
حوالي 1596 . 
2 عينة أخرى . 
n=278 (!)‏ ؛ n=2315 (w)‏ ؛ )>( 7-3046 . 
إذا افترضنا التوزيع المستطيل ضمن كل صف S’=0.083h? Lol‏ 
أو /5-0.29 . lias‏ يعطى التقديرات 230 . 580 . 2030 » 11,600 في 
الصفوف الأربعة . وإذا استخدمنا التوزيع المثلث القائم في الصف الرابمء 
نأخذ S=0.24h‏ . ما يعطي 96000 لهذا الصف . 


2/3 سے 
0 اف 


)1( 0-1250 ؛ (ب) n=679‏ . في هذا الجزء. يمكن أن نعطى القيمة 
0 + لمتغير دمية :رمن أجل جواب (نعم. (Y‏ والقيمة 100 a‏ أجل 
جواب (لا. نعم). و0في) عدا ذلك. وعندئذ Y=P—P,‏ معي عنہا 
LS‏ مئوية. ومع عينة مسبقة حجمها 200= n,‏ . ويمكن استخدام 
الصيغة )4-7( في الفقرة (؛  (V‏ مما يعطي n=679‏ . 

(ا) احتمال أن يكون لأسرة من أربعة أشخاص 1 . 2 أو 3 إناث هو تقريبًا 
+ ج يإ على الترتيب. ولتقدير النسبة P‏ من الإناث تعطي te‏ 
عشوائية من « أسرة V(P)=0.03125/n‏ في مقابل XJ 0.0625/n‏ 
من 4# شخصًا. وعامل أثر التصميم def‏ هو حوالي ل . وني المثال المقابل 
في الجدول )9-7( مع ثلاثين مسكنا من أحجام ae‏ كان عامل أثر 
التصميم deff‏ المقدّر 0.475 . 

(ب) يمكن أن يرتة تفع عامل أثر التصميم deff‏ بصورة طفيفة من خلال وجود 
سر بتوائم متطابقة. باعتبار أن نسب الأسر بإثنين أو بثلاث إناث ستزداد قليلاً. 





أجوبة التمارين ولاه 


ره (I) )١‏ تعطي المحاضة النيمانية ¢n,=0.87‏ 3.13-, . 
(s)‏ توجد BW‏ تقديرات ممكنة تحت المحاصة المثلى وتسعة تحت المحاصة 
المتناسبة 0.583 = 19 = Vopr (Yor) = 8 = 0.167: Vprop (Fur)‏ 
(د) تعطي الصيغة )5.27( 0.159 = Voor(Fu)‏ 

. n,=625 « n,=375 (1) (ه-؟)‎ 
. n,=250 ¢ n, =750 (ت)‎ 

(ه KSLA RP=181% (Y.‏ متناسبة و 214% لمحاصة مثلى . 

)0-0( عندما نكون =W,‏ ۷ تكون الزيادات النسبية 0.029 من أجل 2-,6/,» 
و0.111من أجل 26-4 . 

; nyln= gn (ه-5) () حورل‎ 
. n,=176 gn =88 » n=264 (ب)‎ 
. $ 1936 (ج)‎ 

(ه-/ا) )1( 2288 $ plas‏ 1936 $ . 
Yew)‏ الكلفة الميدانية الدنيا لتخفيض ۷ إلى 1 هي 2230 $ . 

. #192 ۸و‎ =384 (1) (A-0) 
. n,=1600 و‎ n =400 (ب)‎ 
. N,=2400 sn ح-‎ 0 (>) 

(ه-4) الزيادة الكسرية = 4 . 

. 1,=146 9n,=313 n =541 )٠١ (ه-‎ 

A AY- 0)‏ المجتمع 1 « Gs. V =0.134in y V op 0: 143/n‏ المجتمع 
V op =0-0491/n 2‏ و Vv, =0.0423/n‏ والتخفيض في التباين نتيجة 
aS‏ المثلى هو حوالي 6% في المجتمع 1في مقابل 314% 
المجتمع 2 

(ه  (I) )١4‏ إذا EA‏ على سبيل التسوية P=25% > P545%‏ . 7.590-رضء وهذا 
يعطي 8- 9n,=116 < n‏ 7-16 . 
(ب) الانحراف المعياري = 0.0225 . 


0۷٦‏ تقنية المعاينة الإحصائية 
(ج) الانحراف المعياري = 0.0241 . 


)10-0( عندما يتقارب ١‏ إلى N‏ » نصل إلى مرحلة لا تعود فيها الصيغة القياسية 
,ك,/2»,#المحاصة نيانية مثلى قابلة للتطبيق ؛ باعتبارها ستتطلب dn, >N,‏ 
dab‏ واحدة على الأقل. وكا ذكرنا في الفقرة )0 - ۸) لا تعود الصيغة 
)5.27( محا ae SUA OS‏ إذا زعم أن (5.27) هي Glo‏ خاطئة, 
وللصيغة مدى محدود إلا أنه يغطى على وجه التقريب جميع التطبيقات . 

. رسع‎ - Wa) Pa]? =(0.105)°=0.0110 في كل من الحالات الأسوأ نجد‎ )5-١65( 
مساويا‎ (SA.6) كا تعطيه الصيغة‎ . MSEGu) وهكذا فمع الطبقات يكون‎ 
. ۷)5(=0.0177 ل0.0108+0.0110-0.0218 . ومع معاينة عشوائية بسيطة.‎ 


(I) (1-10)‏ 1024عم. المخاضة المثلى للمتغير الثاني (المقدار الوسطي المستثمر) 
تحقق US‏ المتطلبين . 

(V-10)‏ 0728لا W,=0.272‏ « 5,=1.806 « 4.668-رى رقي Lidl‏ المرمن. 
)1( الحجوم المثلى للعيّنات هي 0.507= _n,=0.493n 5n‏ 
aS Voolu) = 6.72/ (2)‏ 

(6) f Tay = | Fy نه‎ = 221-1 -a 3 (ب)‎ (A-19) 
(1-(1-a)"7}=4 وبالتالي نريد‎ 

)4-109( في التمرين )° |- ¥(« W,=0.728‏ « كما في قاعدة Dalenius-Hodges‏ « 
تكون الأقرب إلى تحقق قاعدة 0 . وني ا لمثال (ه -١‏ ۸) تعطي قاعدة 
a =(3-¥35)/2=0.38 OlS|‏ 

۰ P=0.9 ا من أجل‎ = 5 » P=0.95 )الحل الأمشل هو 7= امن أجل‎ ٠١ -١5( 
Slo هوتسوية‎ Lab امن أجل 8 ۴ و 8 ديل أو‎ - 4 

. 110% الكسب في الدقة هو حوالي‎ )18)١١-15( 
(ب) الكسب من المعاينة الطبقية المتناسبة فوق المعاينة العشوائية البسيطة‎ 
. 9096 هو حوالي‎ 

)10- ۲ )د ىا يمترح التلميح مبقيًا n,=400‏ . نحتاج إلى n,=140‏ مما 


أجوبة التهارين oV‏ 


. n=540 يعطي‎ 

A- 5)‏ من أجل التقدير النسبة /١‏ ”رئ - ۸)1 =( ومن أجل النشر 
البسيط N1۴‏ د VP)‏ » حيث _d=(y—Rx)‏ من أجل العينة 
من 21 منزلاً نجد تقديرات :و [SSP‏ يلي: عدد الأطفال 0.49 =( 
1 ؛ عدد السيارات. 0.41 =7وو 0.39= 9° ؛ عدد أجهزة 
التلفاز. 350.51 » 2-0.45 . يبدو أن التقدير النسبة متفوق بالنسبة 
للأطفال . 

. الكسب 66% . على الأقل 11 وحدة بطريقة النسبة‎ (Y) 

. (700, 29, 030, 27) الحدود التربيعية )27 ,100 ,29 ,870) ؛ الحدود الطبيعية‎ )۳-١( 

(t-53)‏ طبق النظرية (3-5) على تقدير *×/۸-۶ . وفي حالة Lie‏ كبيرة 
استخدم y‏ إذا كان [ضعف معامل الاختلاف لر / معامل الاختلاف 
٠ rs [J‏ واستخدم kè y‏ عدا ذلك. حيث + ومعاملات 

الاختلاف تقديرات عيّئة . 

)0-4( متوسطات ola pa‏ ال طا هي 46.5 من أجل التقدير النسبة المنفصل 
9940.65 أجل التقدير السبة المركب. وق الحالين كلها نجد أن 
مساهمة الانحياز في متوسط مربعات الخطأ يمكن ALA‏ 

Va) «GAY من أجل طريقة‎ A-Y 

» 0.00111 المجموع المقدّر للمجتمع = 116.21 مليونًا. التباين النسبي‎ (Y-Y 
هو 3.87 = )116.21( )0.0333( مليونا. التقدير‎ SUL والانحراف المعياري‎ 
. هو صمن انحراف معياري واحد من المجموع الحقيقي‎ 

(8-5) التقديرات هي : (I)‏ 1896 . (ب) 1660 . (ج) 1689 . في (ج) نجد 
w= -1.38 ¢ w,=2.38‏ . الانحرافات المعيارية المقدّرة هي : )١(‏ 256 < 
(ب) 36.9 . )>( 18.6 . ومن أجل الانحراف المعياري في (ب) 
استخدمت الصيغة 2./5-767+2-20/6 » حيث Pr‏ هوالتقدير 
النسبة PJ‏ . أي 1660 . ومن أجل الانحراف المعياري في (ج) استخدمت 


. Yur = 1689 


OVA 


)۱-۷( 
(Y-Y) 
)۳-۷( 
(£ -= V) 
)١- 6 


(V-V) 
(4-V) 
)۱-۸( 


(Y-A) 
(Y= A) 


(£-A) 


(0-A) 


(Y-A) 
(A-A) 


تقنية المعاينة الاحصائية 


التقدير يساوي سل الانحراف المعياري = 152 (بما في ذلك ت (ee‏ 
لا باعتبار 6 قريب lie‏ من 1 . 
281774570=,¥ . الدقة النسبية 113% . 
14 . 
من أجل تقدير VO = S?n Gall‏ » ومن أجل تقدير الانحدار الخطى 
My, = 5,5,2/n(5,2+5,2‏ . لتقدير الانحدار التباين الأصغرء إلا ا 
ليس ذا يال 131 كان,97/3:صغيرا . 

MSE( Py) = 34.5, Bias’ = 9.7; MSE( لمر‎ = 11.9, Bias? = 2 

MSE( ¥z,) = 8.9, MSE( Ýr.) = 6.7‏ 
التباينات هى 8.19 (نمطى). 11.27 (عشوائى (dae‏ 8.25 (طبقيةء 
2 7.46 (طبقية» 1( ۰ ۰ 
V,„, = 0.00141, V,a, = 0.00340‏ 
ينبغي أن تكون العينة النمطية متفوقة من أجل نسبة الناس من أصل 
بولندي» باعتبار أن هذا المتغير يظهر Éa‏ إلى طبقات على أساس 
جغرافي . ومن المتوقع أن لايكون Gjin‏ من أجل نسبة الأطفال OY‏ فترة 
المعاينة» 1 في ال5 . تتطابق مع الحجم الوسطي للأسرة. والشيء نفسه 
صحيح . إلى مدى أقل. من أجل نسبة الذكور. 
التباينات كا ik‏ ذكور. 0.0204= E ۷,,=0.0216 . V‏ 


i bf 
› ۷,,=0.0192 ,لا والمهنيونء‎ 20.0776 « V,,,=0.0204 طفال»‎ 
. ۷ _-6 


sys 


التباين الفعلي = 8.19 . الطريقة (I)‏ تعطى 11.29 . ومن أجل الطريقة 
(ب) يكون التباين المقدر من عيّنة بمفردها هو 4/”رور-,ترر,-1) 6 حيث 


Ya le Ya‏ هما متوسطا النصفين . والمتوسط هو 3.24 - ومن غير المتوقع أن 
هناك تقدير جدي Olah‏ 


كلا التباينين 1(/6-:») 
المعاينة العشوائية البسيطة أذه 
ينة لعشوائية البسيطة أفضل مالم يكن K=1 gina‏ . 


(۹-۸) الوحدة ال» من كل × من الوحدات,. 362.2= ۷)0 ؛ Yates‏ « 
Sethi ¢ MSE -3‏ . 21.0= عاط ؛ Singh‏ واخرونء 
2-0“ . والمقدران الأخيران في هذا المثال غير منحازين . 

c 100 التكاليف النسبية لاستخدام الأنواع الأربعة من الوحدات هي‎ )١-19( 
. و 77.8 (اخذين الوحدة من النوع الأول كوحدة قياسية)‎ 79.7 < 90.1 

(۲-۹) الدقة النسبية للأسرة هي 211% من أجل نسبة الجنس و 3896 من أجل 


نسبة من زاروا طبيبًا . 
(9-*) الدقة النسبية للوحدة الكبيرة 0.566 في حالة معاينة عشوائية بسيطة و 0.625 
في ILE‏ معاينة عشوائية طبقية . 


(a)M=5;(6)M=1 (9-4) 

)1-4( ينبغي أن تتناقص 77 المثلى OY‏ كلفة السفر. وهي تتغير كتغير 7 » تصبح 
ا أقل أهمية مع ازدياد n‏ . 

(a) 34,242: (b) $534; (c) 6493 )١ -! 4) 

(19-”) )1( إذا كان الانحراف المعياري بين الوحدات الكبيرة في الصف h‏ متناسيًا 
مع .M,‏ 
(ب) إذا كان الاحتمال متناسبًا مع ,786 . 

)5-١9(‏ (ب) 1.75 = .V) r)‏ 0.27 > (يظ)0.336- وبرء*)/ا تعتبر e Wt‏ فى هذه 
المسألة قليلاء ولكن أداء Pir‏ غير مرض نسبيًا لأن mta‏ في طريقة اختيار 
العينة . وينصح بمقدّر مورثي في هذه الطريقة لاختيار العيّنة حيث 
۱۷)۴0 إذا كانت ١#/«اثابتة‏ » وذلك کا يتضح من (98-60) . 

AN=n)/(N-1)=4 [cas |V Eu) VY op) = 0.54 (ج)‎ 

MSE( f47:4)) = 7.06, (Bias)?/MSE = 0.065, V(Psrs)=6.5 (9-1! 4) 

(a) 2.00; (6) 2.13 )١- ٠١١ 

(a) 165/n; (b) 148.5/n; (c) 132/n (۳ ae *) 

n=660 (1) (= 18)‏ حقلا؛ 0-530 Shir‏ . يتطلب البروتين حقولاً أقل Le‏ يتطلبه 
الإنتاج . 


ah.‏ تقنية المعاينة الاحصائية 

cı/c2=8 (9 -١ ) 

(a) 0.93%; (b) 0.51%; (c) 0.36% (Vo \+) 

)8-١ 0‏ (١)من‏ المناسب أن يكون m,=7‏ أو m,=8‏ : 

(ب) 89% من أجل 9m,=7‏ 9390 من أجل 8= mM‏ 
)>( 86% من أجل ym,=7‏ 89% من أجل 8=" . 

)۲-١١(‏ تنخفض الدقة النسبية ل111 إلى 11 من 3.02 إلى 2.75 . إذا كان اختلاف 
gh‏ معاينة هو بصورة رئيسة في مساهمة ما بين وحداتها في cll‏ فإن 
الدقة النسبية للخطة المتفوقة ستتناقص بصورة عامة كلما ازدادت نسبة تباين 
ما ضمن الوحدات إلى التباين الكلى . 

)۳-١١(‏ بكلام تقريبي يمكن القول إن تفسير ذلك هو أن ,7/2 أكثر استقرارًا 
من ,۲/۷ في هذه البيانات . إذا أخذنا 34 , ل , له - فإن مساهمة ما بين 
الوحدات Lady‏ للطريقة IV‏ ستنعدم . 

0.00504 (Ia), 0.02358 (II), 0.00554 (IID : التباين الكل‎ (ENN) 

. 3450+540 النسبة المئوية المقدّرة £2.16 14.2 . العدد المقدّر‎ )5-1١( 

. 13.9+2.49 النسبة المئوية المقدّرة‎ )۷ - ١١( 

)4-14( العدد الكلي للغر ف 29400 « العدد الكلي للأشخاص 50500 . الأشخاص 
للغرفة الواحدة. 1.72 ؛ الانحرافات المعيارية : sda‏ الكلي للأشخاص 
0 وللأشخاص للغرفة الواحدة 0.066 . 

C= 8)‏ تقس ب تقس أل 268 Vip) <n TREO re‏ با ل عر 


7 عندما يكون ,م بالنسب المئوية . وبمعاينة بمفردها. V(p)=8.33‏ . 
Cr/Cn <9 (Y = \Y)‏ 


n/n'=1/19 ("- ١1١ 
n' > 16n (٤ = ١1١ 


o-۲‏ الصيغة 
f )‏ عن )12.67( ومتجاهلین L‏ په نجد الانحراف المعياري = 1.25 . 


= سب 
(5-1) اکا كنسب مئوية من الناسة الثانية إلى المناسبة السادسة هى 650 
5 91 « 100 و 105 على الترتيب. l‏ 


٥۸۱ lel أجوبة‎ 


2 A-\Y 
u =}, p =0.8: 0.885, 0.875; : )ل, هي کا يلي‎ /5 JnV(J27)/S قيم‎ ( ) 
u =} م‎ =0.9: 0.843, 0.840; u = =}, p =0.8: 0.824, 0.810; مر‎ = 1 p =0.9: 0.752, 0.746 


AUS ليكن 1>ببرمن أجل أي وحدة من الصيغة الأولى و 0= رفيا عدا‎ IKI = VY) 
ولتكن الطبقة الأو لى هي الطبقة المؤلفة من الوحدات الي تنتمي إلى الصفة‎ 
Pony, الشانية. ووفقًا لرموز النظريتين 12.1 و 12.2 مع امال 2ء‎ 
مباشرة من النظريات.‎ GE )١( و ۴2 +,۶:۶:/)۶= ك . النتائج في‎ 
المعاينة المضاعفة مع‎ ob * (ب) إذا كانت الكلفة المتوقعة‎ 
تعطى‎ lee » VF) = 26)0.844(/©* تعطى‎ e (L (القيمة‎ 4-2 oy, =+ 
. عينة عشوائية بسيطة *©/(0/2)1.875 انا > وهي أكبر بمرتين ونيف‎ 

eh Distal Lod (hn 1%‏ 7 استبيانا مستكملاً أو 95% نسبة استجابة 
مع )701( استبيانا Kesh‏ 

(Y-Y)‏ تكلف الطريقة بنسبة استجابة 9090 مبلغ 5235 $ . وبنسبة استجابة 
95% تكلف 5.7895 S‏ لكل استبيان مستكمل» أو كلفة إجمالية 4058 $ . 


(b) 0.650, 0.8151, 0.891519, 0.935119, 0.961179; (c) 100, 104, 108, 112, 117; 
(d) 300,288, 277, 267, 256. 


¢ -0.40, -0.69, -1.21, -2.15, -3.85 = (7, &y ts الانحياز (كتسبة‎ (1) (£ - VY) 
¢ 10.16, 9.74, 9.39, 9.03, 8.67 (ب) التباينات هى‎ 


(Y -\Y) 


(ج) أربع مكالمات . 

VCS هو حوالي 2% فقط فوق القيمة الدنيا‎ K=2 من أجل‎ VC نعم.‎ )5-1١9( 

, 42.3% ¢ SLA بوليتز - سيمونز. 39.7% ؛‎ pd (Y = VY) 

. 0.1 = (ج) التباين‎ (A- NY) 

)4-1١5(‏ إذا كان خطأ القياس لكل عاد مستقلا من أسرة ة إلى أسرة فسيكون تباين 
متوسط العينة 525/( ۳ + »+ ”+ )ادلا من 2(/525ره105+ 350+ أيه + (Tu?‏ 
تسهم انحيازات العدّادين بحوالي 55% من التباين SY‏ 

t Gils) 10.69 (2) t (مباش)‎ 1.80 )١( يساوي‎ 10° Vita) = vaoia) )٠١ - VY) 
. (د) 2 (مورز)؛ (ه) 0 (ه-1حي#)‎ $ (by rom) 3.30 (ج)‎ 


OAY‏ تقنية المعاينة الإحصائية 

10‘MSE(#,)=3.81 (IX \\- 1۳)‏ ؛ tay‏ متفوق إذا كان .> معروفا . 
Tau $10*MSE(#,) - 7 (>)‏ بسؤالين هو أيضا متفوق }13 كان 0=,£ . 
(ج) 10*MSE(#4)=7.64‏ . جميع الطرق متفوقة باستثناء طريقة وارنر الأصلية. 
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لتحديد حجم عينة ١١8 ANE‏ 
تقدير ذاتي الترجيح ١4 ATY‏ 
في معاينة على مرحلتين 254١ EPA EPT‏ 2445 2404 £00 
تقدير غير منحاز» تعريف ١8-١١‏ 
تقدير مركب في معاينة مكررة 6090 "٠ه‏ 
تقریب ساترویٹ لعدد درجات الحرية ١54١ 61١14٠‏ 
تقسيم إلى طبقات ٠١۲ . 1١‏ 
أفضل متغير تقسيم /1141. VEA‏ 
تأثير عدد الطبقات على الدقة 21917 ٠۹۳‏ 
تأثير على طبيعة المتغير 1۳ 54 
ثنائي الطرق ٠۸١‏ 
تقسيم بعدي إلى طبقات ١95-1914‏ 
مقارنة مع المحاصة التناسبية ١95 1١914‏ 
تقسيم Slam‏ إلى طبقات ۹١٤٠ء ٠١١‏ 
بناء الطبقات ٠۹۱ 2.194٠‏ 
مناسب في الدقة ١١١-1١49‏ 
تكاليف السفر. صيغة ١٤٠١ء ١4١‏ 
توزيع ثنائي AV -A0‏ 
استخدام خاطىء في المعاينة العنقودية AY‏ 44 
جداول ١م.‏ ۸۱ 
حذائقة هم _ AV‏ 
توزيع شرطي لنسب 88 - ٩۰‏ 
توزيع طبيعي AY‏ ۱۳ 
استخدام في المسوح ١8 - ١١‏ 
تقريب للتوزيع فوق الهندسي AE AY‏ 


كتاف المرضوعات ۹۱۷ 


توزيع مقارب لمتوسطات عيّنة 5ه. ۷ه 

مشر وعيته لمتوسطات بيانات مستمرة oT‏ 4+ 
توزيع فوق الهندسي AV .8٠١‏ 

At ۸۳ ig li> 

۸4 AY جداول‎ 


توزيع شرطي 88 - ٩۰‏ 


حجم أمثل للعيّنة الحزئية : © 
وحدات أولية غير متساوية الحجم 449 _ tor‏ 
وحدات أولية متساوية الحجم 4٠۳ 6٠۲‏ 
بتصغير التكلفة والخسارة العائدتين إلى الأخطاء ١۲١۱ء VYY‏ 
تحليل المشكلة ٠٠۷ chet‏ 
طريقة كوكي لمعاينة في خطوتين ١١8-١14‏ 
في حالة نسب ١٠١ ٠١۹‏ 
لأكثر من ito (WAS‏ 
لتقريب طبيعي لحدي ثقة في بيانات من النوع المستمر 08 - 14 
لتقريب طبيعي لحدي ثقة في نسب Ao At‏ 
للمقارنة بين ميداني دراسة 1171 ٠۲۲‏ 
لمعاينة عشوائية ٠١١ ٠0۹ (lor oY iib‏ 
مع بيانات من النوع المستمر ١١۴١ VY‏ 


١١ > ١١١ مع مفردات نادرة‎ 
ya VA حداثقة‎ 


تأثير الانحياز على ۲۰ "١‏ 
تأثير عدم الاستجابة على oA oio‏ 
شرطي AA -AY‏ 





تقنية المعايئة الاحصائية 


فى معاينة عشوائية طبقية ١5٠ ENYA‏ 
للتقديرات النسبة YYA YYY‏ 

لمتوسطات في معاينة عشوائية بسيطة 4١ ots‏ 
لنسب ونسب مئوية ۸۳ - AA‏ 


مشر وعية التقريب الطبيعي 114-857 


جدول ثقة تربيعية للتقدير النسبة ۲۲۷ . YYA‏ 
حدود الطبقات. قاعدة لتحديد ١9٠١٠ - ۱۸٤‏ 
ميدان استجابة Of) coge‏ 


© 


خطأ معياري : 


لانحدار في معاينة طبقية ١914 YAS‏ 
لانحراف معياري لعينة W‏ 
لتقدير انحدار ۷7« ¥¥؟« YAE YAY «TAY «۲۸۱٠‏ 
لتقدير مجموع مجتمع من عينة عشوائية بسيطة Yo‏ 5 
للتقدير النسبة YYA- YYY‏ 
في معاينة ١ 4 4 YYA iab‏ 
للفرق بين متوسطي ميداني دراسة كم لاه 
للفرق بين نسبتين ٠17-7٠‏ 
لمتوسط : 
في معاينة ثلاثة مراحل 4١ - 4٠١‏ 
في معاينة طبقية ١44 _ PY‏ 
في معاينة عشوائية بسيطة 6١ Yo‏ 
في معاينة عنقودية FEV reo‏ 
في معاينة نمطية 799 _ ٣.۷‏ 
لمتوسط ميدان دراسة £A‏ ٠ه‏ 
في معاينة طبقية 7١4 - 7١١‏ 


لجموع مجتمع يمتلك بعض الصفات VV- Vo‏ 
لمجموع ميدان دراسة oY- ٠١‏ 
في معاينة طبقية ۲۰۹ » ٠١1‏ 
59 
في معاينة طبقية ١69 - ١85‏ 
في معاينة عشوائية بسيطة ۷4 - ۸١‏ 
في معاينة على مرحلتين ٤٠٠۲ 2140١‏ 
في معاينة عنقودية ٩۳‏ - 44 
فوق ميدان دراسة 84774٠‏ 
لنسبة في معيانة على مرحلتين EEV EEN‏ 
خطأ معياري (تقريبى) لمقدرات غير خطية 24147 EEY‏ 
تقرارات tales‏ مرا tog otok‏ 
طريقة سلاسل تايلور toV ١485‏ | 
طريقة مدية الجيب $04 45١٠‏ 
مقارنة طرق EIE- ET‏ | 
خطوات مسح عينة V-o‏ | 
خواص نوعية ۷۳ ۷٤‏ 
ا 
| 


© WSS ذالة‎ 


لعدد الطبقات f ١95-194‏ 
في تحديد الاحتالات i‏ لاختيار وحدات أولية 447 ٠٠١‏ | | 
في تحديد الحجم الأمثل لوحدة عنقودية FOV PON‏ } 
في تحديد حجم عيّلة 178 - 1114 

في تحديد كسر المعاينة الحزئية الأمثل ٠٤٠۲‏ 0407 444 - 4015 
في تحديد كر المعاينة لغير المستجيبين 9۲۸ ؛ °۹ 

في معاينة ذات إطارين 5١١.7١١‏ 








icas‏ نة الا حصائة 
VY:‏ نقنية المعايئة الإإحصائية 


فى معاينة عشوائية ١4١ 8١14٠ dab‏ 
ق RET tyler‏ 
l‏ لتقديرات انحدار ؛ Ye‏ ه١٠‏ 
لمقارنات تحليلية )۸١ 648.٠١‏ 
مع تقسيم إلى tvo . 4/4 oub‏ 
دالة خسارة ۱۷۸-۱۷١ ۱۲۲ GAYS‏ 
درجات حرية » عدد السهم في المعاينة الطبقية ١٠٤٠ء ١4١‏ 
دليل عدم الاتساق ٠هه.‏ \00 


رموز: 

ه٤‎ ١ _ ٥۴۳۷ لأخطاء القياسات‎ 
Ve) تقديرات‎ OLLI 
yyy- YY للتقديرات النسب‎ 
iY CITY iab ill 

لمعاينة عشوائية بسيطة ۲۹ .م 
لمعاينة على مرحلتين PAA YAY‏ 
لنسب “الال ۷٤‏ اف ٩۲‏ 


0 
زيارات متكررة ١اه. ٥۲۲‏ 
اثارها على نسبة الاستجابة ۱< o‏ 
تكلفة نسبية OVE _ ٥۲۲‏ 
سياسة مثلى OYA oY‏ 
نموذج رياضي oyt- OFF‏ 


© 


۱۳۲ ATA طبقات‎ 


كثاف الموضوعات 


١931-1484 بناء‎ 

عدد أمثل ١95-1917‏ 
طبقات منهارة (طريقه) PYA PYV YYA‏ 
طرق استجابة معغاة 06۷ COA‏ 

٥٦۴ OW بدائل أخرى‎ 

سؤال ثان لا حل )004 OV‏ 

طريقة دارنو الأصلية لاهه. OOA‏ 
طرق مختزلة لحساب تباين المقدّر النسبة YOY 258١‏ 
طريقة سلسلة تايلور 
طريقة مدية الجيب Yor Yoy‏ 

toq » ٤٥۸ غير خطية‎ ih لتباين‎ 

لتقدير تباین نسبة Yo4 CYOA‏ 


عامل تضخم LY)‏ ۳۲ 
عامل التوسع FY TY‏ 
عامل نہوض TY TY‏ 
عدم الاستجابة OVE OVP‏ 
أسباب 6014 67١‏ 
انحياز ناتج عن PNT- ONY‏ 
تأثير الزيارات المتكررة ۵۱۸ - °۲۸ 
تأثير على حدي الثقة 011-01١6‏ 
تأثير على التباين في معاينة طبقية TTA‏ 
طريقة بولتنز - سيمون OFT‏ °۴۸ 
كسر المعايئة الأمثل لخير المستجيبين 9۲۷ SES‏ 
عدم تغطية 0\4( ٠۲١‏ 


عضو عشوائي في أسرةء 


۲١ 


طرق اختيار ۰۰۲۱ ovy‏ 


Jas‏ = نة الاحصائية 
alas 1۲۲‏ 


£1. £0 pole 

٥0۸ - OOF جزئية متداخلة‎ olie 

ينات نمطية متواضعة YAA YAY‏ 
عينة شبكة مربعة ۳۲۷» PYA‏ 

عيّنة عكسية (طريقة هالدن) ١١ AVY‏ 


VEY » ۱۳۱ مساحية‎ ave 
Pre ۳۲۹ عينة نمطية غير مصففة‎ 


pre ۳۲۹ مصففة‎ iha عينة‎ 


6 
© 


فوائد المعاينة Yo)‏ 


۱۸۸ AAY للتجميع‎ VF قاعدة‎ 


قياسات متكررة (NEE‏ همع ١‏ 
طرق حساب 48 ooV_‏ 


کسر معاينة ۳۱ ۳۲ 
مرحلة أولى 4A‏ ووم 
مرحلة ثانية raa‏ ۳۹۹ 
AS‏ طريقة مختصرة لتقدير تباین YEA VEO‏ 


© 8 


تأثبر التقسيم إلى طبقات على 8+ , غ + 
تأثير على حدي الثقة 04( q.‏ 


«واحهتها بكثرة في Slik‏ اة .هن .+ 





| vr الموضوعات‎ SLES 


VEP VEY متباينة كوشى  شوارتز‎ 

متوسط عيّنة - خواص Je‏ 88 - 5+ | 
متوسط مربّعات خطأ تبرير استخدام ۲۲» ۳۲ | 

YY YY تعريف‎ 

صلة بالتباين والانحياز ۲۲» YP‏ 
Slee‏ لا. A‏ 

A cV معايئة‎ 





هدف ۷ ۸ 
مجتمعات جزئية (انظر ميادين دراسة) 
مجتمعات ذاتية الارتباط riv- rio‏ 
مجتمع فوقي ."الا ۲۳۱ 
ible‏ تناسبية في معاينة طبقية ١84 YY‏ 
صيغ تباین ١1١ - ١8‏ 
ie‏ ذاتية الترجيح IE ANY‏ 
في تقدیر نسب 8ه1اء ١59‏ 
مقارنة مع التقسيم إلى طبقات بعد أخذ العينة 117-194 
مقارنة مع المحاصّة الملى VON NOA VOY ۱۰۰ go ge‏ 
مقارنة مع معاينة عشوائية بسيطة NON 0198 0148 ۱٤٤‏ 
نصيحة حول استخدام دول اول ١٠١ VOU‏ 
isle‏ مثلى vib ill‏ 
الحاجة إلى منبه معاينة تزيد عن ٠١١ VON 7/١١١‏ 
تأثير الأخطاء في حجوم الطبقات WY AVY‏ 
تأثير الأخطاء في ٠۷۲-۱۹۹۰,‏ 
تأثير الانحرافات عن الأمثلية ١14‏ 
تقدير من بيانات سابقة هوك ۰۱۰۰ VAN NA‏ 


T7‏ تقنية المعاينة الإحصائية 


فى معاينة النسب /اه١. ٠١۸‏ 
مع al‏ من YA- AYE aa‏ 
مع التقديرات النسبة YON- ۲٤۹‏ 
مع معاينة مضاعفة EVE » EVY‏ 
مقارنة بمحاصة تناسبية ١69 NOA (VEO NEE‏ 
مقارنة مع معاينة عشوائية بسيطة VOR NOA NEO NEE‏ 
من أجل تكلفة إحمالية مثبتة VEL VET 2١5١ 2١4٠‏ 
من أجل حجم مثبت للعيّنة ١٤١ - ١87‏ 
ible‏ مثلى في معاينة طبقية على مرحلتين 4٠7 . 5٠1‏ 
محاصة ١٠٤١ .١ 5 5 DL‏ 
أفضل حدود للطبقات ل ۱۸١ - ۱۸٤‏ 
مربع لاتيني ‏ حركة الفارس rre‏ - ۳۳۲ 
مسح استطلاعي : 
استخدامه لتقدير حجم العينة ١۴١١ء ١١6‏ 
استخدامه لتقدير كسور مثلى لمعاينة ولمعاينة جزئية 4٠١١ _ 4٠5‏ 
مسح بالبريد LONE YNN 5١١‏ واف لازاه OYA‏ 
مسوح تحليلية ه ‏ ۷ 
مسوح وصفية 5. ۷ 
معامل اختلاف V4 VA‏ 
معامل ارتباط 
ضمن عنقود ۳۰۲ ۳۰۴۳ 
ضمن عينة نمطية ۳۰۲ Yer‏ 
في مجتمعات منتهية ۲۲۲ 776 
معامل انحدار في مجتمعات منتهية ۲۷۷ » YVA‏ 
معاينة Sle!‏ تعريف وخواص ۱۳ء VE‏ 
معاينة القبول 4. o‏ 


كناف الموضومات 


معاينة VAV NAT Gath‏ 
معاينة بدون إعادة YA CVV‏ 
معاينة ثنائية الطور (انظر معاينة مضاعفه) 
معاينة شبكية ١٠/ا4. ٤)۷١‏ 
معاينة عشوائية بسيطة ۲۷ » VA‏ 
pas‏ تباي VAY TAY‏ 
لمتوسط عينة 4١ 6.4٠‏ 
لنسبة عينة VV- Vo‏ 
توزيع نسبة عينة ۸٤ - 8٠١‏ 
حجم عينه : 
اللازم للمتوسطات ۱۲١۱ء ١١١‏ 
اللازم للنسب ١٠١-٠١۹‏ 
iz li>‏ : 
لمتوسط عينة 4١ 64٠‏ 
لنسبة عينة LAY‏ ۸4 
طرق سحب ۲۸ 
للتصنيف في أكثر من فصلين AA CAV‏ 
معاينة عشوائية ٠١۲ AYN Gab‏ 
بناء ١9١-1884 lab‏ 
تقديرات poll‏ دراسة ۲۰۹ - 5١١‏ 
١68-1١65 (p) pie‏ 
تفدير O)‏ ۱۳۳ - ۱۳۹ 
تقدير تباین ,ر ۱۳۹ ۱٤١‏ 
تقدير تباین 2 لاها. ١648‏ 
تقدير الكسب في الدقة ۰۱۹۷ ١94‏ 
حجم عينة ؟ ها VOR VOY‏ ۱۹۰ 


Yo 


ATI 


isles 


aba 


isles 


تقنية المعاينة اللإحصائية 


فى حالة التقدير النسبة ۰۲۸۹ ۲۹۰ 

(EEN by Re عاط حل افق‎ 

١٤١ - ١47“ Glick 

مع وحدة واحدة في كل طبقة ۲۰١ .٠١١‏ 

مقارنة مع التقدير النسبة YET ۲٤١‏ 

مقارنة مع معاينة عشوائية بسيطة VEA- VEE‏ 

مقارنة مع المعاينة النمطية PYY- Ye Y‏ 

نوع المجتمع الذي يؤدي إلى مكاسب كبيرة ١4 NEV‏ 
على ثلاث مراحل £64 4٠١‏ 

تباين المتوسط لكل وحدة من المرحلة 4٠١ IW‏ 41 
كور مثلى لمعاينة ولمعاينة جزئية 41١84 ENY‏ 

على مرحلتين (وحدات متساوية الحجم) : 

استخدام مسح استطلاعي ٤)۰۷ .4٠5‏ 

تباین تقدير متوسط PAA TAY‏ 

تباین تقذير السب EEN Beh‏ 

جدول اختيار الحجم الأمثل للعينة الجزئية ٤٠۷ ted‏ 
كسور مثلى لمعاينة ولمعاينة جزئية ٤٠۲‏ 4.78 

مزايا ۰.۳۹۵ دوم 

معاينة طبقية للوحدات الأوليّة 4١٠6 _ 41١57‏ 

على مرحلتين (وحدات غير متساوية الحجم): EYY 247١‏ 
المقدرات النسبة 445 . 4)۷ 

طرق بوحدة واحدة في كل طبقة eri 471١‏ 

كور مثل للمعاينة وللمعاينة الجرئية ££4 gop-‏ 

مقارنة طرق 448 - 445 

وحدات Ube‏ باحتمالات غير متساوية (دون إعادة) 47 _ جع ۽ 
وحداإت Ube‏ باحتهالات غير متساوية (مع الإعادة) eer _ 44٠‏ 


كشاف الموضوعات 


وحدات cake‏ احتالات متساوية EVV 47١‏ 
معاينة عنقودية (وحيدة المرحلة) 
احتمالات اختيار مثلى ۳۹۷ - ۳۹۸ 
اختيار باحتمالات غير متساوية مع الإعادة ,رر PIA- PTN‏ 
اختيار باحتمالاات متساوية » المقدر ۶ غير المنحاز ٠٠٣۰ crog‏ 
اختيار دون إعادة. طريقة PYT »۳۷۵ psp‏ 
طريقة كوتزان ‏ هارتلي ‏ راو TAT CRAY‏ 
طريقة دورٹي -PVA‏ ۳۷۹ 
مقارنة طرق ۳۸۷» ۳۸۸ 
اختيار طرق تتصل بالمعاينة النمطية PAN‏ 
التباين كدالة في حجم العنقود 49 - TOV‏ 
المقدرات النسبة ۰۳۸۹ ۳۹۰ 
المقدر النسبة YU cee P,‏ 
تباین المتوسط لكل عنصر TEV Pto‏ 
تقدير نسب Fog (Yor qog‏ 
حجم وشكل أمثلين للعنقود VOE POF ۳٤۹-۴۳۴۷‏ 
عناقيد غير متساوية الحجم وه" PVs‏ 
عناقيد متساوية الحجم ه288 ۴۴۹ 
في المعاينة الطبقية «YAY‏ ۴۸۸ 
مقارنة ۶ oh,‏ لظ ۴۷۲-۳۹۷ 
مقذر هيرفتز - تومبسون ۳۷۲ FVV-‏ 
معاينة متكررة لمجتمع tAr EAT‏ 
استخدام عدم الاستجابة a‏ مسوح سابقة OYA . ory‏ 
تقديرات تغير 24917 OF ۰٥۰۲ EAE‏ 
تقديرات oV. teo dal,‏ 


تفدير مركب 86٠68غ؛‏ 65 


1¥ 








IYA‏ تقنية المعاينة الاحصائية 


سياسات التدوير oro‏ "٠ه‏ 

٠١١٠١ ٠٠١ 2495 نسبة مئوية مثلى للتلاؤم‎ 
47/١ (E14 مضاعفة‎ islas 

47-64) السببة‎ Cl ss 
EAN 64/8٠١ معاينة مضاعفة مع تقديرات انحدار‎ 

تباین 485 - 18/8 

تقدير تباین 249١‏ 417 

حجوم مثل للعينة EAA LAA‏ 

مقارنة مع isbu‏ عشوائية بسيطة EAA‏ . 489 
معاينة مضاعفة مع تقسيم إلى طبقات 6 417٠+‏ 

EVN . 4١ تباین‎ 

EVA EVV تقدير تباین‎ 

EVE c EVY تقدير نسب‎ 

حجوم مثلى للعينة 4/ا14. 4٠/0‏ 

مقارنة مع معاينة عشوائية بسيطة EVV EVA‏ 
معاينة مع الإعادة ۲۷ EP 247 CVA‏ 
معاينة YAA YAV iha‏ 

تأثير تغير دوري 714-7117 

تباین متوسط ۲۹۹ ۳۰۷ 

تصحيحات الطرفين TV‏ ۳۱۲ 

تقدير تباین 7١‏ ۳۲۷ 

توصيات حول استخدام ots‏ الام 

صلة بالمعاينة العنقودية ۲۹۹ ٣٠١‏ 

۳۲۷ YY طبقية‎ 

طرق سحب ۲۹۹ 

في مجتمعات بترتيب عشوائي ۳۰٦‏ ۳۰۷ 


كشاف الموضوعات 1۹ 


في مجتمعات ذاتية الارتباط piv- rio‏ 
في مجتمعات مع اتجاه نمطي PiL- PA‏ 
في مجتمعات واقعية ۳۱۸ _ ١م‏ 
في معاينة على مرحلتين 4.٠7 24٠١‏ 
في معاينة عنقودية وحيدة المرحلة YA\‏ 
مقارنة مع معاينة طبقية PY‏ ۳۲۷ 
مقارنة مع معاينة عشوائية بسيطة 80١‏ ١7م‏ 
وفق بعدين PYA YYY‏ 
مفردات نادرة. طريقة هالدن ١١٠١ء ١١‏ 
مفردة. تعريف ۲۸ _ .م 
مقدر انحدار Yyy CVO‏ 
استخدامات ه/اا. ۲۷۹ 
انحياز YAA c YAY‏ 
تأثير الخطأ في الميل ۲۷۹ ۲۸۰ 
تباین في عينات كبيرة YAY YAN‏ 
تقدير تباین YAE YAY‏ 
دقة تباین عينة كبيرة ۲۸۵ YAN c‏ 
شروط عدم الانحياز c YAA‏ ۲۸۹ 
في معاينة عشوائية طبقية ۲۹۱ _ YAY‏ 
في معاينة متكررة للمجتمع نفسه 448 - ٠٠۷‏ 
في معاينة مضاعفة 4۸٤‏ 4868 
مع ميل محدّد سلفًا VY » ۲۷٦‏ 
مقارنة مع التقدير النسبة YAE YAP‏ 
مقارنة مع المتوسط لكل وحدة VAE i YAY‏ 
مقدر جداء YIA‏ ۲۷۰ 


مقذر هيرفيتز - تومبسون ۳۷۲ PYA-‏ 





iu 1۳۰‏ المعاينة الإحصائية 


مقياس تجانس FOV‏ 
مكتب الاحصاء في الولايات المتحدة. استخدام المعاينة ۲ - © 
ميادين دراسة (مجتمعات جزئية) 49. ٠ه‏ 
تقديرات متوسطات ومجاميع (تغير مستمر) 49 OY-‏ 
تقديرات نسب ومجاميع (متغبر 0-1 ) AY 24١‏ 
حجم العينة اللازم ١77-1١‏ 
طبقات كميادين دراسة ۲۰۴۳ ٠١84‏ 
مقارنات بين متوسطات 5ه. لاه 


مقارنات بين نسب ومجاميع ٩ ٤ AY‏ 


© 


نسبة اثنين من المقدر النسبة ©752. 75 
نسب تقدير نسب VE VY‏ 
تأثير عدم الاستجابة OV OVO‏ 
ob‏ فة المجتمع م على الدقة لالا. VA‏ 
حجم العينة ل ٠١9 .٠١8‏ 
في le‏ عشوائية -VY th‏ 44 
في معاينة عشوائية ٠١17 _ ٠١١ dab‏ 
في معاينة عشوائية (وحدات غير متساوية الحجم) ELV EET‏ 
في معاينة عشوائية (وحدات متساوية الحجم) Eey ٤٠١‏ 
في معاينة عنقودية AY‏ 44 
في معاينة مضاعفة EVE EVY‏ 
مع أكثر من فصلين ۸۷ _ ٩۰‏ 
نسبة مئوية مثلى للتلاؤم في معاينة متكررة ١ ٠٠١ EAT‏ .م 
نشر بسيط Yer YEO‏ 
copes‏ لا انحياز ۲۳۰ . ۲۳۱ 


۹۳۱ الموضوعات‎ GLES 


وحدات جزئية (عناصر) TYI FTO‏ 
وحدات معاينة أولية (وحدات أولية) مل ٠١59‏ 


٠١ eA تعريف‎ (dukes وحدة (وحدة‎ 


> سم يبود 


e 


